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تقدوم 


يعد الاقتصاد القياسي أحد فروع العلوم الاقتصادية المستخدمة للأساليب الكمية في 
تحليل الظواهر الاقتصادية» فلقد ساعد التطور في النظرية الإحصائية والاقتصادية وثورة 
المعلومات على حدوث تطور كبير في مجال الاقتصاد القياسي خلال فترة زمنية قصيرة. 

АЙ‏ استخدم لفظ اقتصاد قياسي 9 لأول مرة a»‏ 1926. إن أصل هذا 
المصطلح Econometrics‏ يونا و يتكون من مقطعين هما Economic‏ أي علم الاقتصاد 
و Metrics‏ أي القياس CA)‏ ويعرفه البعض بأنه القياس في الاقتصاد» وبصورة ASV‏ 
تفصيلا هو العلم الذي يهتم بقياس العلاقات الاقتصادية من خلال بيانات واقعية» بغرض 
احتبار مدى صحة هذه العلاقات كما تقدمها النظرية» أو تفسير بعض الظواهر» أو رسم 
بعض السياسات» أو التنبؤ بسلوك بعض المتغيرات الاقتصادية. 

إن غالبية العلاقات التي تقدمها UJ‏ النظرية الاقتصادية» (Se‏ صياغتها في صورة نماذج 
رياضية تُقدّر من واقع البيانات الفعلية» وهذا يُمكننا من وضع تنبؤات على الآثار الكمية 
على أحد المتغيرات الاقتصادية التي يمكن أن تترتب على التغير في أحد أو بعض المتغيرات 
الاقتصادية الأحرى. وحيث أن أغلب المتغيرات الاقتصادية قابلة للقياس الكمي مثل 
السعرء الدحل..الخ؛ فإنه يمكن استخدام الأسلوب الرياضي في شرح العلاقات AAAY‏ 
كما تحددها النظرية الاقتصادية» بين هذه المتغيرات. كما أن هناك نماذج أخحرى غير سببية 
تعتمد على القيم التاريخية للمتغير المراد التكهن بقيمته المستقبلية ولا تحتاج إلى تحديد 
المتغيرات التي تفسر سلوكه ويعرف هذا النوع من النماذج باسم تماذج السلاسل الزمنية 
التي تذبذباتا ناتحة عن LEY‏ العام الذي يعبر عن الحركة طويلة المدى والتقلبات الموسمية 
والدورية و SUIS‏ التقلبات العشوائية. 
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هناك علاقة بين الاقتصاد القياسي والفروع الأحرى» حيث أن الإحصاء bas‏ بأساليب 
وطرق القياس مثل الارتباط والانحدارء بالإضافة إلى البيانات الواقعية المبوبة؛ Li‏ النظرية 
الاقتصادية فتحدد لنا العلاقات الاقتصادية المراد قياسها من خلال الفرضيات التي تقدمهاء 
بينما يضع الاقتصاد الرياضي هذه العلاقات النظرية Q‏ صيغ رياضية هي المعادلات التي 
تأحذ أشكالا دالية مختلفة و قابلة للقياس. الهدف الأساسي إذن هو بناء النماذج القياسية 
الاقتصادية في شكل قابل للاختبار الميدافي و تقدير واختبار هذه النماذج مستعملين 
البيانات المتوفرة ثم في الأخير استعمال النماذج المقدرة لغرض التنبؤء التحليل الاقتصادي 
أو اتخاذ القرارات المناسبة. 

تقترح الطبعة الأولى من هذا الكتاب دروسا في الاقتصاد القياسي مع إعطاء أمثلة 
محلولة بطريقة عملية و بيداغو حية لتمكين الطالب من التحكم الحيد في القوانين المعطاة في 
امحاضرة من حهة ومن جهة أخرى تشجيع الطالب على استخدام بربحيات Жазу!‏ 
القياسي التي تعتبر كضرورة ملحة في وقتنا الحاضر. سيتم حل بعض الأمثلة باستعمال 
RATS 5.04 ole,‏ و 4.0 Eviews‏ و (в =! coUe „+ GAUSS‏ خاصة. 

هذا الكتاب موجه لطلبة السنة الثالثة علوم اقتصادية و تحارية وعلوم التسيير بنظاميها 
الكلاسيكي وال LMD.‏ وطلبة السنة الأولى pole‏ كما يخص ЫЫ Lal‏ الدكتوراه 
والباحثين في الميدان. يتميز هذا الكتاب بسهولة معالجة الموضوعات واستخدام الأساليب 
الرياضية الأولية» ثم هناك بعض البراهين في كل فصل لإثبات النظريات والعلاقات 
الرياضية المعقدة التي وردت به (يمكن للطالب العادي إهمالها). 

تحتوي الطبعة الأولى من هذا الكتاب على تسعة فصول» سنتطرق في الفصلين الأول 
gus‏ إلى طرق تحليل الانحدار الخطي البسيط والمتعدد و الفصل الثالث يتناول مشاكل 
القياس الاقتصادي التي تتعلق باحتلال Q‏ فرضيات النموذج. يحتوي الفصل الرابع على 
طرق أحرى في تحليل الانحدار مثل الانحدار غير الخطي وطريقة al gill‏ أما الفصل الخامس 
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فنعطي فيه نبذة عن نماذج المعادلات الآنية وطرق تقديرها. GU‏ بعد ذلك الفصول المتبقية 
لتعالح بتعمق السلاسل الزمنية العشوائية وهو Sle‏ الذي زاد استخدامه كثيرا في الآونة 
الأخيرة (دراسة الخصائص الإحصائية للسلسلة» نماذج CARMA‏ نماذج VAR‏ ومشكل 
التكامل المشترك» نماذج ARCH‏ الشواش والذاكرة الطويلة والسيرورات غير المعلمية). 
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JW д) 
111 نحليل‎ 
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NW дә) 
نحليل الانحدار الخطى البسيط‎ 

JM‏ الاحدار الخطي البسيط أبسط أنواع с>“‏ الانخدار» CLF‏ يوجد العدر A‏ م عن 
العلاقات الاقتصادية التى يمكن قياسها باستخدام هذا الأسلوب» p b‏ علاة 1 BY‏ اق 
البطالة مع معدل التضخم"... سنتطرق إذن في هذا „айй‏ ل إلى dé‏ لل الان دار ذي 
متغيرين. نعطي أولا الصيغة الرياضية هذا النموذج مع الفرضيات الأساسية حول الخط أ 
العشوائي ثم في الفقرة الثانية من هذا الفصل نقوم بتعريف طريقة المربعات الصغرى العادية 
سنتناول دراسة التوزيع الاحتمالي للمقدرات وبناء فترات ARE‏ قصد اختبار الفرضيات. 
1. كتابة النموذج الخطي والفرضيات الأساسية: 

يعكن نمذجة العلاقة بين المتغيرين Y,‏ وال على الشكل: 

Yep, qa Pee енне n 

حيث: Y.‏ بالمتغير АШ‏ أو التابع و X,‏ بالمتغير LAM‏ أو المستقلء By‏ 9 ,6 ها 
معلما النموذج. 

:3 ومذ ه يمک ن كتابة + انطلاة ام ن العلاة‎ Y الخطأ في تفسير‎ R. ,م‎ Li 


é,=Y, =P; = 6X; 


ويرحع وحود حد الخطأ إلى عدة أسباب منها: 
+ إهمال بعض المتغيرات المستقلة التي يمكن أن تؤثر على المتغير التابع في النموذج. 
+ الصياغة الرياضية غير السليمة للنموذج. 
+ حدوث lee‏ في كل من تحميع البيانات وقياس المتغيرات الاقتصادية. 
1- عبد القادر محمد عبد القادرء 1990« ص 89. 
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ويترتب على إسقاط هذا الافتراض حدوث أخطاء Aug‏ تتمثل فيما يلي: 

eble AUS Ф‏ للمتغيرات المستقلة: ويتمثل ذلك في إغفال متغيرات مستقلة هام ة 
في نموذج الانحدار المراد تقديره» أو احتواء هذا النموذج على متغيرات مس Шы‏ 
غير هامة. 

# تغير معاملات الانحدار: إن معاملات الانحدار قد لا تظل ثابتة أثناء الفترة الزمنية 
التي تم = البيانات عنها. 

Ф‏ العلاقة الحقيقية بين المتغير التابع والمستقل قد تكون غير خطية. 

فرضيات النموذج: 

أ. الفرضية الأولى: الأمل الرياضي للأخطاء معدوم: 0 - E(gj)‏ 
وتعني هذه الفرضية أن الأحطاء لا تدحل في تفسير OY‏ إذ BT‏ تعبر ع ن 
حدود عشوائية تأحذ قيما سالبة» موحبة أو معدومة لا يمكن قياس ها أو 
تحديدها بدقة» وتخضع لقوانين الاحتمال» بحيث يكون وسطها أو توقعها 
الرياضي مساويا للصفر: 0,98-1.....7 = E(g;)‏ 

ب. الفرضية الثانية: ә‏ (ثبات) تباين الأحطاء :Homoscedasticity‏ 
وهو ما يعني أن تشتتها حول المتوسط ثابت» ونعبر عنها رياضيا بالكتابة: 

Var(s;)e E(s;)eo"^ ,Vi=1.....n 

ج. الفرضية الثالثة: عدم وجود ارتباط ذاتي بين الأخطاء: بمعنى أن التباينات 
المشتركة لأخطاء الملاحظات المختلفة تكون معدومة» liag‏ على مختلف 
مشاهدات مكونات العينة» ونعبر عنها رياضيا كما يلي: 
Cov(si,g;)= E(eje;) > 0 ,ViF J = Е n‏ 

د. الفرضية الرابعة: تتعلق بقيم المتغير المستقل,1» تتمثل في أن ШАЙ‏ .ات 
التي جمعت بالنسبة لهذا المتغير قادرة على إظهار تأثيرها في تغير ا жа‏ 
التابع CY,‏ بحيث تكون قيمة واحدة على الأقل مختلفة عن بقية ¿J‏ - 


1- عبد الحميد عبد المجيد البلداوي» 1997« ص 506 
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أي مهما يكن حجم العينة n‏ يكون Bl‏ دار #0 (n(x, - XY‏ 


أي أن الأخطاء S‏ 0 مستقلة عن X;‏ : 


CoKX,, €,) 0, Vi=1,....7 


445.2 معام الدموذج: 

سنرمز فيما يلي إلى القيمة المقدرة ل ү.‏ (الحقيقية) ب :Й.‏ 

عند سحب Ane‏ مكونة من п‏ ننائية: (X P ),........ (XBY)‏ يكون udi‏ اؤل 
حول LI‏ الذي يعبر بكيفية جيدة عن العلاقة: жа,‏ ,83+ ,7-8 ول ذلك 4 .ب 
تقدير المعاملين ,8 و ,6 . فعند تمثيل ثنائيات المشاهدات في بیان يظهر لنا تش تت هھ .ذه 
المشاهدات (الشكل رقم (1))» يكون هدفنا هو البحث عن تصحيح يعبر تعبيرا حيدا عن 
العلاقة أعلاه. في هده الحالة نقترح طريقة المربعات الصغرى. 


2. طريقة المربعات الصغرى: 
إن هذه الطريقة تحاول إيجاد أحسن تصحيح adds (des‏ مربعات الان راف Oeo‏ 
المشاهدات الفعلية والمقدرة) 22 У‏ حيث: Y, - Y,‏ = ,2 (أنظر الشكل رقم ca)‏ 
i=l‏ 


الشكل رقم (1): DAA‏ من طريقة المربعات الصغرى 





| Xi 


1- هتهات سعید» 2006« ص. 99. 
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Min>, = Min Y, -Â -ÊX S s وهذا ما يمكن كتابته رياضيا ب‎ 
i=l 


yb, 4‏ 
والشرط اللازم asad‏ هذه العلاقة هو أن O S‏ المشتقات الجزئي k‏ بالنس B, By à‏ 


це معدومة‎ 





Q ^ ^ 2 
2 (у By АХ.) =0 


2 ^ ^ 2 
> (v - ,م‎ - Àx.) =0 


0 n» X Y, - 5 X,» Y, 


NC 











Ba =Y- ÊX 
Yr, - XYy, - Y) 
B, = ET = к B استخدام صيغة مكافئة لتفدير‎ J.A] ومن‎ 


V(x, -Х) 


i=l 


ويكون النموذج المقدر Le)‏ الانحدار) بطريقة المربعات الصغرى المقدرة (OLS)‏ كما 


Ê =Â, + ÂX, 

2.2 خصائص مقدرات المربعات الصغرى: 

1.2.2. خاصية عدم التحيز: 

التحيز هو ذلك الفرق بين مقدرة ما ووسط توزيعهاء فإذا كان هذا الفرق يختلف عن 
الصفر نقول عن ذلك АЙ, АШ‏ متحيز. وإذا عدنا إلى مقدرقٍ المربعات الصغرى فإننا дё‏ 
EA )= 8 ,Е\Й,)= A,‏ ومنه نقول أن Â Ó,‏ هما مقدرتين غير متحيزتين | By‏ و 


© على التوالي. 
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البرهان: نبرهن أن À,‏ و À,‏ مقدران غير متحيزين. 





B ! بالنسبة‎ e 
2:594 
x, = X, — X 9 y; 7 Y,-Y يث:‎ В, == لدينا المقدر‎ 








Y-f,- B,X^E 

6 = wA + BX, + بت‎ A BX 8] وعليه:‎ 

de at 

À = MAX +s, - AX - 21 - À А (Х, - F)+ (6-2) 
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المقدار 6-6 يؤول إلى Ye,‏ € مسد او „al‏ غر بالأم لل الرياض ي 2 
Y wa, =1‏ إذن: 
i=l‏ 
B, )‏ عشوائي ) Ê = B, +> we,‏ 
i-i‏ 
بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين: E(B) - EB) * wE)‏ و 
i-l‏ 

باعتبار : de) ЕВ) = B,‏ نظري غير عشوائي) و «Ее)-0‏ 
ومنه نستنتج أن =( )5 فهو مقدر غير متحيز. dam Si‏ أن مقدار 
التحيز b,- B,‏ يساوي إلى Ху;‏ 

i=l 
e بالنسبة ل‎ 
۲ = 6, + 6,1] + 2 حيث:‎ 8, =۲ - АХ نعلم أن:‎ 


bet بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين»‎ 2 B, = 8, +BX+E-BX 


£(B,)= 6, مع العلم أن‎ (By) = By AX + Y EG) - BBX 
غير متحيز.‎ By المقدر‎ . E(B,) = By نستنتج أن‎ 
على الشكل التالي:‎ By يعكن أيضا كتابة الثابتة المقدرة‎ 

Эу әу 


п 


Ё, = 51-ы Жү а 


i=1 М 








+i = 
w, =—-w X نضع:‎ 
1 n 1 


АШ‏ يكتب: By = УУ, = wi Y, ew; Y, + .....+ wY,‏ فهو إذن 


n^n 
i=l 
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2.2.2 أفضل مقدر خطي غير متحيز BLUE‏ ومتسق: 

تنطلق هذه الفكرة من نظرية Gauss-Markov‏ والتي تقول" من بين المقدرات الخطية 
وغير المتحيزة» تكون مقدرتا المربعات الصغرى العادية Boy By‏ أفضل مقدرتين خطيتين 
وغير متحيزتين» حيث أن لما أصغر تباين ممكن مقارنة مع بقية المقدرات الخطية وغير 
المتحيزة الأخرى". 

إذا واحهنا مشكلة تحيز مقدرة cle‏ فإننا ننظر إلى الخاصية التقاربية لذلك al‏ 
ويحدث ذلك لما يكون المتغير المستقل X,‏ عبارة عن متغير تابع ومبطأ بفترة زمنية cle‏ 
ونقول عن ail B,‏ مقدر متسق «(Consistent Estimator)‏ إذا کان: كلما ص چم 
Ob‏ توزيع المعاينة ل fo.‏ يقترب من القيمة الحقيقية p,‏ ونقول أن النهاية الاحتمالية 
للمقدر By AB,‏ ونکتب: ,6 - (,/)صنام 

لكن هذا الشرط غير كاف للحصول على مقدر متسقء بل يجب أن S‏ .ون قيمة L‏ 
التحيز والتباين تقتربان أو تساويان الصفر كلما اقترب n‏ من ما لا اية أي: 

lim E(B,) = plim(A,) = 8, 


lim var(B, ) = plim var(f), ) =0 


وبتحقق هذين الشرطين» نقول عن المقدر ل بأنه مقدر متسق للمعلمة الحقيقي ة. إن 
المقدرات المتحصل Lede‏ لكل من «By‏ ,و o?‏ سواء بطريقة المربعات الصغرى أو غيرها 
هي تقديرات نقطية» ولكن من المهم أن يكون لدى الاقتصادي أكثر من اختيار» ولذلك 
يجب أن نبني Ye‏ لهذه المقدرات وذلك بقبول مستوى АЁ‏ معين وهو ما نسميه بالتة دير 
du‏ للمعام. 
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21 du 
في الجزائر خلال الس نوات‎ UM تطور كل من الاستهلاك و الدخل‎ ДЫ يبين الحدول‎ 
:2007 + 2001 





الجدول (1): تطور الاستهلاك و الدحل خلال 10 سنوات 




















X, cul الدخل‎ Y, الاستهلاك الإجمالي‎ і السنة‎ 
39.25 18.47 2001 
41.84 19.89 2002 
49.06 21.26 2003 
57.31 23.71 2004 
69.89 25.53 2005 
78.64 26.95 2006 
88.00 29.48 2007 





يظهر الشكل )2-1 الزوج الخاص بمعطيات الاستهلاك و الدحل. نلاحظ أن العلاقة التي 
تربط بينهما حطية و يظهر جليا من حلال سحاب النقاط. 


الشكل رقم (2): سحاب النقاط للزوج (الاستهلاك-الدخل) 


88 = 





80 - 


72 4 


64 ¬ 











انطلاقا من معطيات الجدول (1)» نقوم بحساب كل من By Ó,‏ 


الجدول (2): حساب معاملات الانحدار 









































yx, _ yy 211425 ` 


=1 
B, = Y - B,X = 23.61-(0.21)(60.57) =10.89 


е) ра ev © | ра 
26.41 454.54 109.58 -21.32 -5.14 39.25 18.47 2001 
13.83 350.81 69.67 -18.73 -3.72 41.84 19.89 2002 
5.52 132.48 27.04 -11.51 -2.35 49.06 21.26 2003 
0.01 10.62 -0.32 -3.26 0.10 57.31 23.71 2004 
3.68 86.86 17.89 9.32 1.92 69.89 25.53 2005 
11.15 326.52 60.35 18.07 3.34 78.64 26.95 2006 
34.45 752.40 161.01 27.43 5.87 88.00 29.48 2007 
95.05 2114.25 445.24 0 0 423.99 | 165.29 |х“ 
13.57 302.03 63.60 0 0 60.57 23.61 المتوسط‎ 

7 нен 
D B хүр, B y) 
i _ 44524 _ 
1 TNT 


Y, =0.21X, 410.89 


3 توزيع Auli‏ للمقدرات و التقدير الجالي للمعام: 


3. حساب تباینات المقدرات: 


لبناء محال الثقة للمعالم» يتعين معرفة تباين كل من «В,‏ م و البواقي. 


Bot تباین‎ 9 
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By = pj: المقدار‎ А 





Êa -bo = BX+E-BX-E-(B, -6X 1-х =з wis, 


i-l i=l 


وعليه: B-p) = wre? уе еге‏ 
بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين: 

((,- A) )- $w EE) Y Y wiw, Eee) 
9 E(c?) 201 «E(e,e,) 20 of... | ӨТТІ £ 


Sur eem -2 0 X] LS a 
i=l i=l И n i= 
2 
А 1 X? 2,5) 
va) =| ++- о = ood 


" 2,06 -XY n Qt, - Xy 





Ам Ө 

نذكر أن CSB - 8 Jul‏ على الشكل التالي: 

À-& = م‎ 

(а-в) = P 73] = ute? Y use, ides 
ig р FT بإدحال التوقع‎ 

&((À, - f, J) = Уәде» Y Ys Еее) 


:0b E(é?)=07 5 Е(е,е,)-0 ош 





var(B, ) = е; W; = r МШЕ 
di > (X, B Xy 
i-l 
تعطى بالعلاقة التالية:‎ var(Z,) و‎ var(B,) العلاقة بين‎ 
var(B,) = كك‎ + X? чад) 
n 
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وبناءا على هذا التعريف تكون OU AY!‏ المعيارية (Standard  déviations)‏ هي الجذور 
التربيعية لتباينات المقدرات» أما الأخطاء المعياري À! " 4 (Standard errors) à‏ ذور 


day ll‏ لمقدرات الانحرافات المعيارية أي: 


2 
б» E TARA 2x 











n) QG - Xy 
"NN 2 б; 
с, = „varê, | Sx, > 


نلاحظ أن تباين كل مقدر غير معروف uS‏ يرتبط بتباين الأحط ЫЛА‏ .ري «o?‏ 
فينبغى في هله الحالة تقدير تباين الأخطاء للحصول على تباين البواقى: 

; = 0 Ó BX, ومع‎ ік ыы n | 

= À, + BX, 

= Gp +B X +E 

ê, =Y, -Ê = (A, - ) *(B, - P(X; жа, 


ولكن المقدار й,‏ - 2558 كتابته بعد تعويض В,‏ بقيمته كالتالي: 


Y 
f 
F 


В, - fi, = 8, -Y px = B, = (Po + B,X + £)* BX =(B, — B,)X -E 
نكتب المعادلة كما يلي:‎ 
ë - (8, - B)X, - (B, - B)X * (e, 8) - (B, - LXX, - X) - (e; - £) 

بتربيع طرفي المعادلة» نحصل على: 

& = (8, - Ay (X, - Xy. +(e, - EY +208, - B)(X, - X), – £) 
Ê, =f, -Y we, => (ê -д) (Ève) ولدينا سابقا:‎ 
(X,-X) = х? وللتسهيل» نضع:‎ 

2 = (Y we tx + (€, - 27 20У w,,)x,(€, — £) 
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بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين: 


E(&j) = 8те? + (e =й) -XY ws), -5 


نبحث عن توقع هدا المقدار بمراحل ودلك EL‏ توقع كل حد على حدة: 
الحد الأول: 


2 
р а) = Уи? + 29 Уми, 
i=l il i j 
بإدخال التوقع الرياضي على الطرفين:‎ 


2 
4%») венама ete 
i=l i j i=l 


i=] 
n 2 ©? 
46») | = 5 с 
i=l >. x 
i=l 


n 





әш adi 





درم = 8-6 


1 


1 
é,=6, E +E, dE) 


| 


-l 
1 2 
—\2 2 2 2 
(6,-6) = g; T Ea EE, «25 68) ZEE +.+6,) 
Fg 


بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين: 


Elle, -£)) = Ele?) + سل‎ ЕСУ, e) + 25757 Ese) - - Y Ее) 
n i=l ij n 
itj,2>))> E(ee,)=0, l gy 82) = o /n, E(82) = o° 
i j n i 


1 | 
= ZE(E,)= - 0 ردم‎ Ч) 
o c? 
E((e; -£)) 20? + —-2— إذن:‎ 
n n 
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الحد الثالث: 
لدينا: (Y we Xe, =F) = СУ эе), -Olwe)é‏ 
بإدحال التوقع الرياضي: 
we, - кең - {È ње, 2 - {È We, x)‏ 5$ 
dO Y» Ee Jeve‏ . 


4a 22) = D w,E(e;e;) 


iere 0 
с 


= 


> w;E(ee;) =} wo ومنه:‎ 
j i 


° Феде = me) De = Qn +07) +.. 0н) 





5 wo? " ис? " мс? 
n n n 
n 
s= 2 . 
{È WE, () رع‎ — 2] =» xwo وعليه:‎ 
i=l i 


بجمع الحد الأولء الثاني و الثالث» يكون لدينا: 








7 2 
E(&) = S 
80-2 


= no? —20° = (n— 2)o ° 
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EÈ E) = (п- 2)0° >H = |= 0" tof نلاحظ‎ 
i=l 27 


n 
a2 
ё; 


M 


i=1 


п-2 





إذن: = б?‏ وهو تقدير غير متحيز 


7 


القيمة التي في البسط تعبر عن pont‏ مربعات البواقي حيث 7(2- Y‏ = 87< أما 
i=1‏ 


i=l i 
دير‎ BU فهي درجة الحرية» تعبر عن حجم العينة ناقص 2 و ذلك لوجود معلمين‎ 7-2 
في النموذج.‎ 


3.. بناء àiJ! Jue‏ للمعالم: 


بمعرفة توزيع By‏ و م ¿S‏ تكوين جالات АЁ‏ وإحراء اختبار الفرضيات الموض ж»‏ 
حول معالم الانحدار ñ,‏ ,6 على التوالي» نعطي We‏ للقيم التي يمكن أن تحتوي عليه ا 
معالم الانحدار الحقيقية» مع كل AX JE‏ نضع مستوى إحصائيا للمعنوي ة» حي ث أن 
احتمال احتواء SAI‏ المذكور على معلمة الانحدار الحقيقية يكون واحد مطروح ا مذ ه 
مستوى المعنوية» أي (1-а)‏ ولتكوين جال الثقة من التوزيع + بالنسبة للمعلمين By‏ و 
6 نكتب القانون الخاص لكل معلمة: 


في حالة 30 >7 و O‏ غير معروف: 

А-А su 

A 1-2) 
9; 


^ 


А-А 
Tx ^^» 


عند مستوى (фа) а gine‏ يكون SLE‏ الثقة لكلا المعلمين: 
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t2[SE---- 
----]هإ|دم‎ + 


إذا ضربنا (داخل الاحتمال) كل الأطراف بواسطة ,6,)6( ALY (B) Abily‏ 
المترااححة АЯ‏ 


Po € А, K А , T Ж 


2 


6 = =i udi 1 
2 


n-2, À 
2 


ir‏ القيمة ا حرحة لتوزيع Student‏ بدرحة حرية 7-2 و نسبة معنوية (Фа)‏ وبحد 


1-2 


| 8 


في А‏ 307< و ”ى معروف: 





= 
— 
Уу ү: 
AÁ — la. 2 
0 > ©, 
n>’ x 
— 
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Py Po ~~» N(0,1) 
Bo 

В, - В, جسم‎ N(0,1) 
A, 


عند مستوى معنوية (Фа)‏ يكون SLE‏ الثقة لكلا المعلمين: 











نفس الشيء» نضرب (داحل الاحتمال) كل الأطراف بواسطة و8( 6) ونضيف ,8 ( 
(В,‏ لأطراف المتراححة بحد: 


By € В, -ZÔ z »Bo +2,05 
2 2 

B, L 72485 Bi Z2 
2 2 


2.4 القيمة ie À‏ للتوزيع الطبيعي بنسبة معنوية (%а)‏ ونحد من جدول التوزيع القيمة 


2 
المحسوبة. كلما كان SLE‏ الثقة ضيقا كلما كان المقدر أحسن» OY‏ الأحط اء المعياري à‏ 
نبنى أيضا محال aad)‏ ل .”ى . لدينا: 
(n-2)6;‏ 
2 


Х2(п- 2)~ 


é 


у (n— 2):‏ القيمة الحرحة لتوزيع y?‏ بدرحة حرية 7-2. يكون Je‏ الثقة: 


— 2\6 
РІ ы CDE e Rn ras 
O 


l-a 





(n-262 ra (п-2)82 | 
C eo 


£ 2 
21-2 Хаг 


ё 
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يكون محال الثقة لتباين الأخطاء: 





5 _2)6? (n-2)ó6? 
ms (n—2)o; (n—2)8; 


2 , 2 
21-2 Жог 


:2 Ju 





تأحذ معطيات Jul‏ الأول و نقوم lus‏ تباين كل من аЙ, ай,‏ الأحطاء المعياري А‏ 
ولكن بعد حساب تباين البواقي б;‏ و من تم نبني محال الثقة لكل معلم بنسبة ثقة 9095. 
يحب أولا حساب القيم المقدرة Y,‏ و بواقي التقدير , كما هو مبين في الجدول (3). 


الجدول (3): حساب بواقي التقدير 




















e 2 y Y, i 
0.42 -0.65 19.12 18.47 1 
0.04 0.22 19.66 19.89 2 
0.005 0.07 21.18 21.26 3 
0.61 0.78 22.92 23.71 4 
0.002 -0.04 25.57 25.53 5 
0.21 -0.46 27.41 26.95 6 
0.008 0.09 29.38 29.48 7 
1.32 0 £e» 





حيث تم حساب قيم Y.‏ انطلاقا من الانحدار ЫМ‏ ي 410.89 Y, 2021X,‏ و ب واقي 
التقدير ,2 من المعادلة é,=Y,-Y,‏ 











^2 
Хе 
@ = _ 132 026 نحسب تباين البواقى:‎ 
n-2 7 Š 

ô? = )وہ‎ (= 7% — = A = 0.000124 

Оу | 

і-і 
ЕР ^ D.. =, ^ 0.26 2 
o = var(f,) = +X var(B,) = — + (60.57) (0.000124) = 0.49 


n 
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و الأخطاء المعيارية: 
ó, = V var(B,) = 40.000124 = 0.011‏ 
б, = V var(B,) = 40.49 = 0.7‏ 
يمكن بناء OYE‏ 28 للمعا: 
ló, = toos; ‚ & + TE N‏ € ,6 
B, € lÀ = oos 5 „Pit л‏ 
حيث loos‏ هي القيمة الحرحة لتوزيع ستيودنت بنسبة معنوي VSA‏ و درج % حري ة 
ally ”-2 =5‏ تعادل القيمة 2.570 في حدول توزيع ستيودنت. بالتطبيق العددي لدينا: 


В, € [10.89 —2.570x0.7, 10.89 + 2.570 x 0.7] 


В, < [9.09 , 12.68] : أي‎ 
B, e[0.21-2.570x0.011 , 0.214 2.57 x 0.011] و‎ 
В, € [0.18,0.23] هذا يعني:‎ 


4. التقدير بطريقة المعقولية العظمى 


نفة ..رض أن الأحط .اء تة .وزع توزيع gabl.‏ .ا و phy. АЈ‏ دائم .اه .و 
BX, +, i= lun‏ + ,8 = ۲ . دالة كثافة الأخطاء تكتب على الشكل التالي: 


Жейде (сло? y: ed - гі | 





:26 
نسمي (,6...., 1)6 دالة المعقولية العظمى» حيث: 


” - E; n 
T сло?) 2 ex a L(28,...,8,) = Пе) - 








іі O 


n а. 48 Я я к 2 
L(& ,..,£,) = (2207) 2 امه‎ SEE = Gne) zl 5 Y-A А) | 
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نقوم بتقدير معالم النموذج ودلك بتعظيم لوغاريتم ala‏ المعقولية العظمى» حيث: 
220 ,26-4 


29 2 





max logL- max /- -log27 — logo” 
Bo fio? Boho | 2 2 


























OlogL 2 € E 
2-0 ү X,)(-1)20 
of, 222,4 Po В, iX ) 
OlogL 2x P 
—=0 m (Ү, В, BX; )(-X;) = 0 
af, F2 0 1 
log L nli 1 < "m 
-0 m ү X, =0 
ламлы ee opt KO 
سهولة استخراج قيم المقدرات:‎ JR من المعادلات الثلاث يمكن‎ 
By =Y - В.Х من المعادلة الأولى:‎ 
f YQ, - ХУ, - Y) 
В, = —— من المعادلة الثانية:‎ 
> xy 
i=l 
n > 
— nó? =—> ë? = 6? = ES ومن المعادلة الغالئة > للجملة:‎ 


لنتذكر تقدير تباين الأخطاء بطريقة المربعات الصغرى فبرهننا أنه غير متحيز و لكن المقدر 
المتحصل عليه بطريقة المعقولية العظمى متحيز. فلنسم бір‏ مقدر تباين الأحطاء بطريقة 
المربعات الصغرى و ,6% المقدر المتحصل عليه بطريقة المعقولية العظمى» لدينا: 


n 


n 
^ ^2 
> à Le 
-2 
^2 i=l _ n i=l 


O MLE 





n n-2 


Jis‏ التوقع الرياضي على الطرفين: 


Eh) = (5-3) = -(E:3)663.) 


n 
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ара а SO UNES .... š‏ یر متحي Jeo? ud p...‏ 5)87 > إذن: 
А‏ .= 
E(Ó x (EX) = E(G x) #.0°‏ وعليه c=‏ أن المقد ر بطرقة المعقولية 
n‏ 
العظمى متحيز. 


-2 . t I 
: ”. J أحسن تقدير‎ Os o 





PE s ymo : ol disi jesus‏ تسمى هده الخاصية بخاصية عدم التحيز التقاربي. 


5 تحليل التباين و القدرة التفسيرية للدموذج 


تساعد البواقي ,6 على قياس مدى تمثيل المعادلة المفروضة في النموذج لمشاهدات gall‏ 
حيث أن القيمة الكبيرة للبواقي تعني Ob‏ التمثيل يكون غير جيد والقيمة الصغيرة لها تعني 
ЭШ‏ حيدا للنموذجء إن المشكلة في استعمال البواقي كمقياس لحودة التوفيق هو أن قيمة 
البواقي تعتمد على المتغير التابع CY,‏ الذي نعرفه حول وسطه انطلاقا من الشكل رقم )1( 
كما يلي: 


а 


Y -Y- 
y-Y- P Y +é, 
وبتربيع طرفي المعادلة أعلاه وجمعها بالنسبة لكل 7 بحد:‎ 
ات‎ етеу S e» 
وتعد هذه المعادلة مفيدة جدا لخدمة أغراضنا فيما يتعلق بقياس القدرة التفسيرية» ولذا‎ 
аз من‎ de كل‎ gan Дм تحص‎ oF اللو‎ oy 

Total У: تغير‎ M الكلية في‎ OUI AY هو بمجموع مربعات‎ Y(Y-Y) # 

Sum of Sonate (TSS) 
Explained : 4 9, AM ات‎ 3, AN مربعات‎ (A فهو‎ Z-Y E 

Sum of m (ESS) 


1- المرسي السيد الحجازيء عبد القادر محمد «е‏ 2001« ص 112. 


-38- 


# ويبقى الحد الأخير 22 !8 الذي هو مجموع مربعات البواقي: Residual Sum‏ 
of Squares (RSS)‏ 


TSS = ESS + RSS [A نعيد صياغة المعادلة السابقة‎ 


وبتقسيم كل الأطراف على الانحرافات الكلية TSS‏ بحد: 


| LESS , RSS 
TSS TSS 
Th كما‎ R? =r? معامل التحديد‎ — x وعليه‎ 
R? =? _ ESS , RSS 
TSS TSS 


معامل التحديد R?‏ يقيس ويشرح نسبة الانحرافات الكلية أو التغيرات التي تحدث في 
المتغير التابع CY,‏ والمشروحة بواسطة تغيرات المتغير المستقل X,‏ فهي نسبة 3 أثير الل تغير 
المستقل على المتغير التابع» فهو إذن مقياس للقدرة التفسيرية للنموذج أي يخة بر > ودة 
التوفيق و الارتباط. 

2 712 a2 
ee DO) | LE УБ ۸ حساب‎ 265; 
= > 0 = 7) | 

ويعتبر R‏ من wal‏ المعاملاات التي تقيس LU NI Be‏ بين متغيرين »5% а‏ هذه 
العلاقة يعني ضمنيا أن أحد هذين المتغيرين يعتمد في تغيره أو في حدوثه على المتغير الآخر. 
معامل التحديد = ف وينتمى إلى JL‏ التالي: 





0> 5° <1 
хо ЕУ “WP она 
У (Ӯ, -Y) 20 
X (y, =¥)” >0 





لأن: 


[экю 





]- بالنسبة لنموذج الانحدار الخطي البسيط يكون معامل التحديد هو نفسه مربع معامل الارتباط Le‏ بين متغيرين» Lal‏ 
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لما يأحذ STR?‏ قيمة وهي 1» أي عندما تقع كل نقاط الملاحظات le (У,Х)‏ ى 
الخط المقدر BX,‏ + رم = CY,‏ فالقدرة التفسيرية للنموذج عالية جداء أي هناك جودة في 
التوفيق و الارتباط بين المتغير التابع و المستقل. 

М‏ كان R^‏ يأحذ жә‏ (أسوء) قيمة له وهي الصفرء فليس هناك حودة في التوفيق 
و الارتباط بين المتغير التابع و المستقل أي ليس للنموذج قدرة تفسيرية عا ى الإط لاق 
ويعود دلك إلى سببين» إما العلاقة الموحودة بين المتغيرين هي غير خطية أو غياب السببية 

نذكر أن الفرق الجوهري بين معامل التحديد و معامل الارتباط يكم نن ق الس ببية 
حيث يقيس معامل الارتباط العلاقة بين متغيرين بغض النظر عن الدور الذي يلعبه 5 لى 
متغير» أما معامل التحديد فيقيس أيضا الارتباط ولكن deh‏ بعين الاعتبار السببية حي ث 
أن المتغير X,‏ هو الذي يشرح الظاهرة ,۲ . 

هناك علاقة بين В?‏ و «ЙД,‏ نضع: 


1 u (X 
di _ (cov, Y.) _ Б) 
1 -o [ПП gw 2 
70: = |, Eo n 





m 





2 
PES 


Hya - XY, - p per - Ху, - Р 
р? = i i 
-; 305 - XP LG - 7 
АУК, - ХК, - Y) 
Y, -Fy 


АУ, - PDE DDE, =F ВУХ, -I 
ا‎ лу Eur) 








R° وعليه:‎ 


لدينا أيضا: R?‏ 
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BK AXP pa _ ESS АУ, - XY, - Y) | "‏ 
D TSS Dr) o‏ 
مثال 3: 
باستعمال معطيات المثال الأول» نقوم بتحليل التباين ثم حساب معامل التحديد. نتساءل 
ما إذا كان لنموذج الاستهلاك قدرة تفسيرية عالية أم لا. 

بمعرفة قيمتي TSS‏ و ¿S ¿RSS‏ حساب قيمة ESS‏ عن طريق معادلة تحليل التباين» 


” 


TSS = > (Y, - Y} =95.05 
x 
RSS = ` ê? =1.32 
i=l 
ESS = TSS — RSS = 95.05 —1.32 = 93.73 لدينا إذن:‎ 


الجدول (4): تحليل التباين باستعمال الانحدار الخطى البسيط 


مصدر التغير مجموع المربعات درحة الحرية المربعات المتوسطة 

ESS /1 = 93.73 1 ESS = 93.73 المتغير المستقل‎ 
RSS/5 = 0.26 п-2=7-2=5 RSS =1.32 البواقي‎ 
n-1=7-1=6 TSS = 95.05 £ >! 


نقوم GLA‏ معامل التحديد R^:‏ 


д2 
С: 
2-1 ~ =l она 
> (y, -Ү) TSS 95.05 


من خلال نتيجة معامل التحديد» نلاحظ أن الدحل المتاح يفسر الاستهلاك بنسبة 
1 و بالتالي لنموذج الاستهلاك قدرة تفسيرية عالية. 


R 








-41- 


6. اختبار الفرضيات 


Qi» <J Alu يمكن إجراء اختبار الفرضيات الموضوعة حول‎ À و‎ By توزيع‎ Bas 
وتقترح على العموم بأنه‎ Hy و 8 على التوالي. الاختبار الشائع حدا هو فرضية العدم‎ By 
ول‎ d لا يوحد أثر على النموذج من قبل متغير مستقل ماء ونظرا إلى أن الباحثين يتمنون‎ 
Ho فرضية العدم توضع عادة لإثبات رفضها إذا أمكن ذلك. ونأمل رفض‎ OÚ النموذج»‎ 
النموذج.‎ kë بإيحاد القيمة التقديرية والتي تكون تختلف عن الصفر» حت‎ 


1.6 اختبار المعنوية الإحصائية ДА‏ 


قد يكون النموذج المبني من طرفنا صحيحا أو غير صحيح» و تثبت صحته من خلال 
احتباره» ويتم ذلك بواسطة فرض معلمة من معالم النموذج تساوي الصفر أو أي ع دد 
!= ‹ وتسمى فرضية العدم ¿H‏ وما دامت العلاقة بين Y‏ و × قائمة على أساس النموذج 
ا لخطي» فإن انعدام هذه العلاقة يعني OÙ‏ حط انحدار المجتمع هو عبارة عن خط أفقي» أي 
Les (Hs: B, =0)‏ أن الافتراض Hy‏ خاضع للاحتبار» فإنه لا يكون بالضرورة صحيحاء 
الأمر الذي يتطلب منا وضع فرض بديل #0 ,6 : ,87 . وفي حالة معرفة إشارة В,‏ مس بقا 
من النظرية الاقتصادية OÙ‏ الافتراض البديل يكون 0< (H : B «0 gl) H.: A‏ وإذا 
طلب منا اختبار الفرضية: 


H : 8, =0‏ (فرضية العدم) 
ضد: H : B40‏ (الفرضية البديلة) 
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À توى معنوږ‎ — Hy Jä حيث‎ » = À نختبر فرضية العدم» نكتب:‎ Les Le 


م 


B 


ففي هده الحالة» المعلم В,‏ ليس له معنوية إحصائية أي 


A 


Bi 
б, 


يساوي معنويا الصفر حيث 


< , إذا كانت‎ (%а) 


n-2,— 
2 








t‏ مأحوذة من جدول التوزيع / (ستودنت) وتس مى 


n-2, 


DIR 


3 أي المعلم 
АЙ,‏ معنوية إحصائية فهو يختلف معنويا عن الصفر. نقوم بنفس الاحتبار مع الثابتة Bo‏ 
إضافة إلى ذلك» عندما 036 حجم العينة كبيرا )30 >( فينبغي اس تعمال التوزي ع 
الطبيعي و يمكن أحذ القيمة الحرحة д,‏ و ذلك بحساب المساحة المظلة للتوزيع الطبيعي. 


توحد عدة تساؤلات لدى الباحثين في الاقتصاد القياس ى ف УИ‏ ار الإحص Qt‏ 


بالقيمة pte!‏ ونرفض Ho‏ بمستوى معنوية (Жа)‏ إذا كانت ي >t‏ 


nao: 
2 








الأفضل بين معامل التحديد R?‏ والأخطاء المعيارية للمقدرات» فأيهما أفضل؟ قيمة à Jie‏ 
af R^. J‏ قيمة منخفضة للأخطاء المعيارية للمقدرات؟ على العموم يكون الاختبار س هلا 
لما fod‏ على قيمة عالية ل R^.‏ وقيمة منخفضة للأخطاء المعيارية» لكن تطبيقيا نادرا ما 
us‏ ذلك» حيث في أغلب الأحيان fod‏ على قيمة عالية ل Go R?‏ نفس الوقت على 
قيم عالية للأخطاء المعيارية لبعض المقدرات!؟. ويرى في هذا السياق بعض المتخصصين في 
الميدان أن تعطى الأهمية أكثر لقيمة 87 العالية» ومن ثم يقبلون مقدرات المعالم غير مهتمين 
بعدم حدية المعنوية الإحصائية لبعض هذه du‏ 


2.6. اختبار التوزيع F‏ (اختبار المعنوية الكلية للنموذج) 


إن اختبار معنوية (أثر) المتغير المستقل (Hy: B =0( Xi‏ بمكن أن يكون في شكل توزيع 
«Fisher‏ حيث لدينا التوزيع الطبيعي المعياري: 
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B, ~a о | А-А до NOD 
"NT 74 
x SE 
يمكن استنتاج أن:‎ 
&-A! - 270) 
с; | 
е + 


—— 


е" VLA Қайт R 
Е فإنه بناءا على تعريف التوزيع‎ cf, وما دام الت 1 ومستقل توزيعيا عن‎ 


é 





дё 





xA 4-4) Xx Bay. 
Pun Kn _ 2) > /(n _ 2) ó2 La-2 
صحيحة ينتج أن:‎ Hy: 6, = 0 وإذا كانت الفرضية‎ 
8م‎ _ 05-28 ру ع‎ 
> &? /(n - 2) RSS a 
واعتمادا على النتائج السابقة بمكن كتابة الصيغة السابقة من الشكل:‎ 
ВУ х2 ESSA | 
RSS/(n—2) RSS/(n-2) "^? 
(a) بمستوى معنوية‎ Hy: 6, =0 уа) ШЇ ونقول‎ 
ОУ _ ESSA 
RSS/(n-2) RSS/(n-2) 
Ho وتقبل الفرضية‎ «Е هي القيمة المحدولة» وتؤحذ من جداول توزيع‎ F, aaa) حيث أن‎ 


إذا حدث العكس أي: 











l,n-2 a (1,n-2) 


йу ESSA 
RSS/(n — 2) RSS/(n — 2) > £o (la-2) 
جحد العلاقة التالية:‎ t وبالمقارنة مع التوزيع‎ 
Ae Ё, ~ [f F up 
4R$8/n-2). |é / >; is (1.-2) 
الفردية لنموذج الانحدار فقط.‎ ПАШ نختبر‎ Ú ملاحظة: تصلح هذه النتيجة‎ 





1,n-2 m 
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ولإيجاد العلاة à‏ 21„ 24 التوزيعين í OF‏ معام ل التحدي SR À‏ ود للعلاة .14 
ap? ESS RSS‏ ذم 


=r 


` TSS TSS 
ESS = R? TSS = Р?.У y? 

2.5 =o 

RSS =(1-R°).TSS = (1— К?).У y; 

ESS/1 "M 
لل حبر فنجد:‎ E QA ذلك ف‎ ; 
RSS/(n 22) 1,1-2 2 ولنعوض‎ 
Rm R? 





“FoR a-g apa Wakas 


he Soy E Sato بن ا ن‎ T T 


\1-7r° 
А зя) ضد فرضية معنوية الميل. القيمة‎ Joly OT انعدام كل المعالم في‎ ыё في توزيع ل‎ 
ЕУ) п-2 ط) و‎ id 3) 1 à > تعتمد على درحتي‎ JU في هده‎ Fisher لإحصائية‎ 
المقام).‎ 





مثال 4: 
باستعمال معطيات المثال الأول» نقوم باختبار المعنوية الإحصائية للمعالم و المعنوية الكلية 
للنموذج. ندرس أولا إمكانية قبول المقدرات كأس اس للوص ول إلى مع الم we‏ ع 
الإحصائي» فمثلا هل يختلف الميل الحدي للاستهلاك معنويا عن الصفر؟ 
لدينا الفرضيتان: 
H,: B, =0‏ 
Н:В +0 ste‏ 


نعلم أن ма АЕА‏ توزيع ستيودنت بدرجة حرية 8-2 و في ظل قبول الفرضية ,11 
B‏ 


Ё, = 0 Ё, 


ы eee ا‎ ы Ет e 
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a= P, we =18.81 لدينا إذن:‎ 
o; 0.011 


نتخذ الفرار وذلك بمقارنة القيمة АШЫМ‏ للقيمة ا محسوبة بالقيمة الحرجة لتوزيع ستيودنت 





بدرحة حرية 5 و نسبة معنوية %5. نلاحظ أن 22.57 ورا »218.81 [t|‏ و عليه نقبل 
الفرضية البديلة H,‏ أي أن الميل الحدي للاستهلاك يختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 
5% © وهذا يعني أنه يمكن قبول مقدر الميل الحدي للاستهلاك كأساس للوص ول إلى 
معلمه النظري في المجتمع الإحصائي. 
نختبر الآن المعنوية الكلية لنموذج الاستهلاك معتمدا على إحصائية فيشر. لدينا الفرضيتان: 
В, =9‏ = 11:8 
H : В +0 2H‏ 
تعلم Ll‏ أن تتبع توزيع فيشر بدرحق حرية 1 و шд J.n-2‏ في 
نعلم т ë Cc (- R?\/(n—2)‏ 





هذه الحالة: 

R°/1 _ 0.9861/1‏ 
(i-8)(n-2)  (1-0.9861)/(7 - 2)‏ 
يتم اتخاذ الفرار بمقارنة القيمة امحسوبة بالقيمة الحرحة لتوزيع فيشر بدرحتي 7 1 و 8 و 
نسبة معنوية %5. نلاحظ أن 6.60 = (1,5) F = 354.02 > F,‏ و عليه نقبل الفرض ية 


= 354.02 





البديلة H,‏ أي أن للنموذج معنوية إحصائية بنسبة معنوية 055% 


‘Forecast &J! .7‏ 
عقب تقييم نموذج الانحدار والتأكد من استيفاءه للفرضيات والمعايير الإحصائية» يصبح 
بالإمكان استخدامه لأغراض التنبؤء وذلك بإيجاد قيم المتغير التابع Y‏ بتغيير 5 يم ال تغير 


X المستقل‎ 
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لنأحذ نموذحنا البسيط» ولنفرض ЫЙ‏ نعرف القيمة المستقبلية ل .1 في lo‏ و 
نرمز لما بالرمز «Ха,‏ فإذا فرضنا أن البناء الميكلي للمعادلة لا يتغير في المستقبل» تكون 
قيمة المتغير التابع Y‏ في هذه الفترة Th‏ كما يلي: 

Your = و‎ + PiX ran + Even 
) يعبر عن التنبۇ النظري و 7 حجم العينة‎ Үр, يسمى بأفق التنبؤ و‎ Й حيث‎ 
Ет 

عندما نستعمل علاقة ما للتنبؤ بالقيمة CY‏ هناك مصدران لعدم الوض وح ФА RUl‏ 
تنبؤاتنا: 

Ф‏ عدم معرفتنا للمعلمين ,6 » ‹ وبالتالي يجب الاعتماد على ха! уд‏ و 

f)‏ لكي تقدر القيمة Yr,‏ إن هذه القيمة هي وسط Y‏ الموافق d‏ بر[ أي: 

E(Y.)- & + BX, 

EV rn |X rin) = Bo + PiX ran 
وإن عرفنا‎ gm هو متغير عشوائي غير مشاهد» ولحذا‎ Enp بالإضافة إلى أن الخطأ‎ # 

قيمتي ВВ‏ وبالتالي استطعنا حساب Е(У „| Ха)‏ ونستعين به في (esi‏ 
ثم نضع محال الثقة «Үр, d Ый)‏ وما دام E(Yr,, |X rin) = Bo + BX rin‏ 
فيكون المقدر الطبيعي ыш‏ على الشكل: 

Ў, (A) = B, + ÊX rar 

وعكن أن نبين Ob‏ هذا المقدر و الذي ЫЙ, | екен‏ التقديري هو مقدر غير эз‏ 1 . 
EM, | Хы.)‏ وأنه من بين المقدرات الخطية غير المتحيزة يعتبر هذا الأخير أحس نها 
(أي له أصغر تباين)» ويعرف باسم أفضل تنبؤ Ram‏ متحي у‏ أي (BLUP) Best‏ 
Linear Unbiased Predictor‏ ‹ و إذا فرضنا X д‏ مستقلة يكون تہ اين E (А)‏ عا ی 
الشكل: 


var, (h)) = уай, + 20 )= varlĝ, + x . var(à, |+ 2X соч, Я Ё, ) 


-47- 


cov(À,. A, )- yc أن:‎ Le 
t 


=>\ 
хац, (А) o? ы Ua = X) 24 шур 


d DE -Х) 


1 








ونلاحظ أن تباين مقدر ый}‏ ينخفض كلما انخفض ت القيم & elu, X)‏ 
كلما اقتربت ,¥ من وسط العينة X‏ و ازداد حجم العينة '7. 

لنأحذ oY!‏ هذا المقدار ,)£ |( ,× (Predicted Value) 4t sin as‏ 
بواسطة „АЁ‏ وسطهاء إن مقدر الخطأ M‏ داحل في ه ذا التنب £ معط ى بالعب ارة: 
epa = Yran + (h)‏ 

ونسميه ДҚ‏ خطأ التنبؤ (Predicted error)‏ أو (Forecast error)‏ 2 نلاحظ أن: 

E(êr,,) = Era - Y (h) = 0 

ويصبح تباين De‏ التنبق: 

var(é,.,,) = уақу,,, — Y, (h) = var[Y,., )+ уаң; (h)) 
à اء العيد‎ bel على‎ F (h) بينما تعتمد‎ cep, تعتمد مباشرة على‎ Y, 


إن فيمة T+h‏ 


oe من‎ 


varlY,,,,) = var(e,,,) = о>,‏ كما وجدنا 


h 








А MK POS 1 m 
var(?, (h))= с> ae Sn A «ài Le 
2\2, 
NC: 5 


>u, -Х) 
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ولنعرف: var(é,,,)= o,‏ لنجد أن: 





o? =o ТЕН; ах) 

ET+h é T У(Х, =a) 
ds var(êr,, ) التنبؤ‎ Use ومنه المقدر غير المتحيز لتباين‎ 

NES UTEM (Xray = X) 





Е d > (x, E xy 
7 

ونلاحظ أنه كلما كبر حجم العينة» ó;‏ تقترب من 222 |¿ ;20 тб;‏ 

ولحذا فعندما يكون حجم العينة كبيرا يمكن استعمال Gy IRAS д,‏ 

نأمل الآن قي إيجاد مقياس لتحديد دقة هذا التنبؤ с)‏ وللقيام ب ذلك نف رض 
توزيعا احتماليا معينا للاضطرابات العشوائية» وهو التوزيع الطبيعي. ثم ما دام ٤,‏ موزعا 
توزيعا طبيعيا وكذلك CY,‏ كما أن أخطاء العينة (EEEn)‏ موزع A‏ توزيء ا 
طبيعياء وكذلك By‏ م Y, (AOP‏ تكون موزعة طبيعيا أيضاء Le op lidy‏ الت k‏ 
Yr, ÊA)‏ = ,رم يكون متغيرا عشوائيا موزعا توزيعا طبيعيا بوسط مساو للص غر 
وتباين هو а.‏ أما مقدر هذا التباين فهو يم ومنه: 


2= m ~ OD 


كما أن ,© تعتمد على القيمة غير المعروفة LO?‏ فعمليا نعوض بمقدرها G2‏ لتعطي 
امتغير العشوائي للتوزيع ue‏ 


Yran i Y, (h) N(0 1)‏ = ف 


A ^ 





ET +h ÊT+h 


وإذا كانت Za‏ هي القيمة ie À‏ للتوزيع الطبيعي CLF‏ تحقق: 
2 


Youn - Y, 
امم‎ z, < h AM esp. =l-a 


2 Cs, 2 
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‘in = 1 r8, a يكون:‎ ыш محال الثقة‎ ob 





ef ف‎ ep X 

2 2 
Ji‏ 25 
نستعمل دائما معطيات JEM‏ الأول للتنبؤ بالاستهلاك لسنة 2008 ثم oly‏ فترات AX‏ للتنبؤ 
بنسبة معنوية 705+ 


إذا علمنا أن القيمة المستقبلية للدحل المتاح à‏ 2008 هى 98 ab‏ يمكن gall‏ 
بالاستهلاك انطلاقا من النموذج المقدر: 


Y| = Yq (1) = 0.21 уу +10.89 = 0.2198 + 10.89 = 31.47‏ 
لبناء محال الثقة للتنبقء — أولا تباين Шы‏ التنبؤ var(ê n)‏ : 








Xo] — 60.57) 
6; = Oe nds 08 dj = 0.26x ERU: СЕ, = 1.80 
2 T XU _ X) 7 2114.25 
Y, 2008 © [Ў 7 ()-і56%,, , Y 7 (1) + 400250 an] 105 
Ya € [31.47 - 2.5741.80 , 31.47 + 2.5741.80] أي:‎ 
Yo € [28.02 , 34.91] ومنه:‎ 


هناك العديد من البرجيات التي ينبغي على المهتم بالاقتصاد القياسي اس BY Шым‏ ا 
النماذج باستعمال > 3:4( RATS‏ و .Eviews‏ 
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— نقوم بإعطاء نتائج تقدير نموذج الاستهلاك باس تعمال "Regression RATS‏ 


Analysis Time Series"‏ وفق البرنامج التالي: 


cal 2001 1 1 

all zDD7:1 
datalorg=ohs,unit=input) / у x 
15.47 39.25 

19.89 41.84 

21.26 49,06 

23.71 57.31 

25.55 68.858 

26.95 75.64 

29.48 88.00 


نقوم بتمثيل الزوج (Х,У)‏ بيانيا على شكل سحاب نقاط А)‏ الشكل رقم (2-1)): 


scatter (hlabel='x!',vlabel='¥'!) 1 
fy x 2001:1 2007:1 


نقدر النموذج وفق التعليمة التالية للحصول على النتائج المبينة أدناه: 
linregínoprint] y / resids‏ 
fconstant x‏ 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Y 
annual Data From 2001:01 To 2007:01 


Usable Observations 7 Degrees of Freedom 5 
Centered R*¥*2 0.986073 R Bar **z n.s83288 
Uncentered R**z 0.999669 T x R**2 6.998 
Mean of Dependent Variable 23.Бі2887143 
Std Error of Dependent Variable 3.960982769 
Standard Error of Estimate П.514540116 
Bum of Squared Residuals 1.32432 722436 
Regression Fi1,51 354.0249 
Significance Level of F 0. 00000761 
Durbin-Watson Statistic 1.666169 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signit 
LEE 8 9k k k Kk 8 Ñ 8 8 $ k k k k K 8 h hk 9 h k k 8 8 8 8k ЖЕТКЕ h h 8 9 k k k N 8 8 k A K k N 8 EE E h h k W E EE 
1. Constant 10.857300593 0.705280418 15.328430 oO.00002099 
Ža À 0.210591995 0.011192444 18.81555 0.00000781 
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نلاحظ أن القيم المحسوبة ل Student.‏ تعطى مباشرة في be LS RATS‏ بي أيض ا 
درحة حرية كل من البسط و pl‏ في إحصائية Fisher‏ نقبل الفرضية H,‏ أي فرض à‏ 
معنوية المعالم إذا كان الاحتمال P-Value‏ أقل تماما من 0.05( فمثلا نلاحظ أن الاحتمال 
الخاص [oles‏ المتغير المستقل و الذي يساوي إلى 0.00000781 أقل تماما من 0.05 فه ذا 
يعني أن هذا المعلم يختلف معنويا عن الصفر (Н, JE)‏ 

Li -‏ 759 فيعطي النتائج مباشرة بطريقة بسيطة: 

Dependent Variable: Y 
Method: Least Squares 
Date: 01/24/08 Time: 15:07 


sample: 2001 2007 
Included observations: ғ 


“ariable Coefficient Std. Error — t-Statistic Prob. 
С 10.865730 0.705260 1538430 0.0000 
# 0.210592 0011197 1881555 0.0000 
R-squared 0.966073 Mean dependent var 23.612596 
Adjusted R-squared 0.983298 С.П. dependent var 3.990993 
&.E. of regression 0.514540 Akaike info criterion 1.744259 
Sum squared resid 1.324272 Schwarz criterion 1.728804 
Log likelihood -4.104905 F-statistic 354.0249 


Durbin-Watson stat 1.866169 Frob{F-statistic) 0.000008 











-.8 T T T T T 
2001 2002 2003 2004 2005 2006 2007 





— Residual ----- Actual === Fitted 











—52- 


نلاحظ Eviews of Laf‏ يعطي مباشرة الشكل البياني الذي يقارن بين الاس تهلاك Y,‏ 
(Actual)‏ و الاستهلاك المقدر (Fiitted) Y,‏ كم ا عه لل بياني ا + واقي التق دير ё,‏ 
(Residual)‏ الظاهر في أسفل الشكل. 
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Ере 
shoal) نحليل‎ 
الخطي العام‎ 
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SEN 59)‏ 
تيل الانعدار الخطي العام 


في الواقع الاقتصادي» لا يمكن الاستعانة بالنموذج ذي متغيرين لتحليل الظاهرة 
الاقتصادية حيث أن هذه الأخيرة لا Lus‏ فقط بمحدد واحد و Ú)‏ ينبغي إدماج جميع 
соода‏ أو العوامل المؤثرة في الظاهرة لكي تكون الدراسة أكثر شولية. في هذا «Һай‏ 
نقوم بدراسة الانحدار العام و ذلك باقتراح طريقة لتقدير Île‏ النموذج و دراسة 
الخصائص الإحصائية للمقدرات ثم احتبار الفرضيات. 
1. الصياغة الرياضية للنموذج الخطي العام: 

يستند النموذج الخطي العام على افتراض وحود علاقة Abe‏ ما بين متغير معتمد Y,‏ 
وعدد من المتغيرات المستقلة: 

у ترح ثرت‎ АЕ وى لوق‎ Fat قل‎ Ae tty. T= ший 

E pal m ار‎ LA oil „гй Жый co ei 
و لا يمكن لهذه‎ Д متغير‎ k مشروح من طرف‎ Y, وما يجب ملاحظته أن‎ Y, التابع‎ 
لأنه لا يمكننا في غالب الأحيان حصر جميع الظواهر‎ ор الأخيرة أن تفسر۲ بشكل‎ 
الذي‎ z, (بعض الظواهر غير قابلة للتكميم)» لذلك يدرج حد الخطأ‎ Y المؤثرة على‎ 
يتضمن كل لمعلومات التي لا تقدمها المتغيرات المفسرة و نفترض عادة بأن المتغيرات‎ 
المستقلة كلما أحدت بعين الاعتبار كلما كانت المعلومات التي يقدمها الخطأ العشوائي‎ 
معلم في‎ (k+1) هي معالم النموذج لدينا هنا‎ By BiB, مهملة. نشير فقط إلى أن‎ 
النموذج.‎ 
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ال pn.‏ مشاهدة تعطينا n‏ معادلة: 


i=1:Y = f, + PiX + ىو‎ +.....+ B, Xy +€, 
i= 2:Y, = Pi + B, X,, + 8,Х,, ++ B, X,, +, 


بمكن كتابة هذا النظام على الشكل المصفوفي Ү= ХВ+е Jul‏ 


Y 1 Xh Xi Eu Xy В e 
Y, 1 X4 Х„ се Хи f E 
: > X= : : : И В = В, و‎ — З 
Y, 1 Xn Xin ai Xu В, En 


Y (nx)‏ : المتغير التابع أو المفسش 

a أو‎ PA مصفوفة المتغيرات‎ : X (nx (k +1) 
شعاع المعالم»‎ : 8)) +1) x D) 

:e(nxl)‏ شعاع الأخطاء. 


إن بناء نموذج MAY‏ الخطي يجب أن يكون مستوفيا لعدد من الفرضيات التي оба‏ 


Ula}‏ كما يلى: 


© الفرضية الأولى: cogi‏ 50 المهملة في التموذج ها Й‏ متوسط معدوم 


. E(e)=0 


> الفرضية الثانية: 
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pi هي فرضية نانس‎ vaís)=o2 YiL п أن‎ de 
الحدود العشوائية» وهذا كفيل بإبعاد الحالة التي تكون‎ Call "Homoscedasticity" 
0-(رج,,ع)دمح» أي أن‎ Vie jg فيها الأخطاء تتبع تغيرات قيم المتغيرات المفسرة‎ 
AUS نتيجة تحربة لا تؤثر على بقية النتائج. يمكن‎ Oly الأخطاء ليست مرتبطة ببعضهاء‎ 
هاتين الفرضيتين على الشكل المصفوفي:‎ 


Q, = E(e£) = ° Ж : - e1 
0 0 з. o? 
مصفوفة التباين- التباين المشترك للأحطاء.‎ О, تسمى المصفوفة‎ 
قيم المتغيرات المستقلة‎ Ой غير عشوائية وثابتة: تعني‎ X الفرضية الثالثة: المصفوفة‎ # 
قيم المتغيرات‎ Ob ثابتة لضمان‎ X وبالإضافة إلى ذلك نفترض‎ шй» يمكن‎ 
: المستقلة لا تتغير من حين لآحر» أي‎ 
cov(X,€) = E(X є) = 0 
وهي‎ € k من عدد المتغيرات المفسرة‎ ST هو‎ п المشاهدات‎ эде الفرضية الرابعة:‎ Ф 
الحالة التي تلغي الارتباط الخطي بين المتغيرات المستقلة.‎ 


3. تقدير شعاع В dull‏ وتباين الأخطاء ro?‏ 

في النموذج م + а! CY = Xf‏ الوحيدة هي 6 و ce‏ المصفوفة X‏ و الشعاع Y‏ 
هي معطيات النموذج» ويجب الإشارة إلى أن شعاع الأحطاء غير مشاهد ولذلك حق 
معرفة قيمة 6 لا تسمح للمتغيرات المستقلة Ша‏ القيمة الحقيقية ل Y.‏ بالضبط. 

es‏ إذن تقدير B‏ بشكل Y м‏ أقرب ما يمكن للمتغير التابع CY.‏ وهذا الغرض 
توجد عدة طرق» فيما نستعرض نحن طريقتي المربعات الصغرى والمعقولية العظمى. 
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1.3 طريقة Oly A‏ الصغرى: 
1.1.3 تقدير شعاع العام p‏ : 
Gus‏ هذه الطريقة إلى إيجاد تقدير للشعاع 6 الذي GAY ou ары Да‏ 
,2 بين القيمة المقدرة Y‏ والقيمة الحقيقية .Y‏ 
Š,‏ 
г,‏ 
2-Ү-У-|:‏ > 


ё 


п 


Min. £ = мтў (ү, - É, J 
i=l i=l 


ê =Y, — Y, police 


1 


гү,х,йЙ)=(ү-?Ў)(ү-?Ў)=Ў'Ў-2ЎҮ+ҮҮ = Й'ХХйЙ-2Й'ХҮ+ҮҮ 
min Г, x. À) 
وإذا كان م موحود فيجب أن يحقق الشرط الضروري:‎ 
AID) MP олт q 
op 
/ + رتبتها]‎ ))« +1(× (k +1(( مصفوفة مربعة‎ (XX) هي ۸+1 فإن:‎ X أن رتبة‎ ky 
(ХХ)! وتقبل معكوس‎ 
2(XY)8-2XY-0 > (XX)8- XY =0 ومنه:‎ 
. 8 . | وهو تقدير‎ 8 - (XX) XY لنحصل على:‎ (ХХ). نضرب طرف المعادلة ب‎ 
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وللتأكد من أن В‏ المتحصل عليه هو قيمة دنيا Ре) Е J‏ © 


الدرحة الثانية: 
| : 
агр, Х.д) (yy), 9‏ 
Op o8‏ 
وهي مصفوفة معرفة موجبة ومنه فإن RUE АЙ‏ صغرى. 
والآن لنرمز ب А.‏ للمصفوفة XX) X!‏ حيث: 


ау ар t а, 
a a ... a À A^ n 
21 22 2n . _ zu 
A=| | : : = В= АҮ .В,- a Y, ,i=1...... k 
: ps 
ад ао c а, 


. ۲ هي على شكل خطي مع المتغير‎ (д, WO f, B.) مختلف المقدرات‎ of ومنه نرى‎ 
B= (XW XY nodes 
Y=XB+e thal, 
Әз) 
B-QUxy'x[xpee]- (X X)! X XB+(X X)! Xe B= 8 + (X'X)'X'e 
بإدحال التوقع الرياضي:‎ 
E(B)=B+(X X) X Ele) | E(e)=0 

E(B)= В في الأخير:‎ Ја 

نستنتج أن التقدير ІЙ‏ 6 الحصل عليه بطريقة المربعات الصغرى غير متحيز. 
بالإضافة إلى ذلك OÙ‏ م هو التقدير الأفضل من ضمن كل التقديرات الخطية غير المتحيزة 
ل . 6 (BLUE)‏ 
3. تقدير تباين الأخطاء c^‏ و مصفوفة التباين-التباين المشترك للمقدرات ,22: 

إحدى فرضيات النموذج هي Е(ге)-О,-оШ,‏ وما أن neo?‏ معروف» 


فين فينبغي تقديره: 
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£-Y-XB- XB+e-XB=Ee-X(B-B)=e-X(XX) Xs = (1, -X(XX) Xe 
ا مصفوفة الدورية أي:‎ e My, حيث‎ My = )1, XQCX) X") نضع:‎ 
М, =M,M, = М5 = М 
M,X =0 بالإضافة إلى ذلك:‎ 
êê = eM ye أي:‎ #'ë = eM, Me ومنه:‎ 
E(é'é)= E(e'Myé) ندخل التوقع الرياضي على الطرفين:‎ 
(BA) -أثر‎ (4B) ونعلم أيضا أن أثر‎ «еМе ويجب الملاحظة أن أثر 28 يساوي أثر‎ 
(вє'М у )حأثر‎ ЕМЕ) ji يكون لدينا إذن:‎ 
Е(2 ë) = E(g'e)Tr(M ,) 
E(£&)- 0° rU, )-T(X(X X) x?) وعليه:‎ E(e'z)=o2? :of Ju 
El &)= o? (n- k -1) ومنه:‎ 
Tr(1,) = 7 + Tr(X(XX) X) =k +1 حيث:‎ 


لكي نحصل على تقدير غير متحيز o? S‏ يكفي قسمة العبارة على (n7 k-1)‏ 


E гг od 
n—-k-1 


في حالة الانحدار المتعدد حيث هناك k+l‏ معلم للتقدير و ote n‏ المشاهدات» Mas‏ 
يُعطى by уз эде‏ الحرية 2727-7-1 إذن: 





"T ê; 

2, Є 6 = =] 

^  n-k-1 n-k-1 

aU‏ برهننا أن 8-8 تساوي (XX) X'e‏ وإحدى فرضيات النموذج هي 


еее 0^, =0°],‏ لدينا: 





Ф 





8 - В = (XX) X's 
حيث:‎ (BBY B- B) نقوم بحساب‎ 
(B- BXB - By =(XX) X'se X(X X)" 


-62- 


بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين» Jens‏ على مصفوفة التباين المشترك 

للمقدرات: 
О = E(B - BXB- B)) = (XX) XE(ee )X(X X)! = XX)  XO,X QCX)‏ 
إذن: Q,- a Pd.‏ 
le‏ أن 2ى غير معروف» فانه يمكن استبداله بمقدر تباين الأحطاء 62 وعليه: 
Ô =A XX)"‏ 

مثال 1: 
لدينا البيانات المبينة في الجدول التالي: 





X, 3 X, DE J الجدول 1( البيانات الإحصائية‎ 























Xn Xa Y, I 
3 2 4 1 
7 4 6 2 
10 5 7 3 
8 7 9 4 
8 9 10 5 
9 10 12 6 
11 12 14 7 
13 14 16 8 
14 15 18 9 
15 17 20 10 





لدينا 10 مشاهدات و متغيران مستقلان» يكتب النموذج كما يلي: 


Y= ХВ += 
E 
4 l 2 3 E 
6 1 4 7 f E, 
Y= 7 |; Х-|1 5 10) B=| Añ |; == е, 
: ЖЕ P. 
20 1 17 15 £10 


XY é (XX) ' a ХХ Cus OS) نقوم‎ B-QUxy! ХҮ نعلم أن‎ 


1 2 3 
1 1 1 11١1 4 7| (10 95 98 
ХХ-|2 4 5 17/1 5 10/2/95 1129 1081 
3 7 10 15 : | (98 1081 1078 
1 17 15 
1.1725 0.0852 -0.1921 
(XX)! = | 0.0852 0.0284 -0.0362 Sibi 
-0.1921 -0.0362 0.0547 
4 
1Y6 116 
ХҮ=|2 4 5 17| 7 |= |1342 و أيضا:‎ 
10 15] : 1298 
20 
لدينا:‎ 
B, 1.1725 0.0852 -0.1921Y 116) (1.0996 
B=| B, |= (ХХ) XY =| 0.0852 0.0284 - 0.0362 | 1342 |=| 0.9776 
B, -0.1921 -0.0362 0.0547 |1298) (0.1237 


لإيجاد مصفوفة التباين-التباين المشترك للمقدرات» ينبغي Yaf‏ حساب تباين البواقي حيث 


1 


يتم حساب قيم Y,‏ انطلاقا من الانحدار الخطي: 


„ê = Y, — Y, و بواقي التقدير, من المعادلة‎ Y, =1.0996+0.9776X, +0.1237X,, 
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الجدول )12 حساب Tm‏ 



































é} é, Y Y i 
0.3292 | 0.5738 3.4261 4 1 
0.0152 | 0.1235 5.8764 6 2 
0.0507 | -0.2252 | 72252 7 3 
0.0044 | 0.0668 8.9331 9 4 
0.7893 | -0.8884 | 10.8884 10 5 
0.0000 | 0.0101 | 11.9898 12 6 
0.007] | -0.1926 | 14.1926 14 7 
0.1563 | -0.3954 | 16.3954 16 8 
0.2532 | 0.5031 | 17.4968 18 9 
0.1798 | 0.4241 | 19.5758 20 10 
1.8157 0 змей 

" 10 2 
@ = = a И لدينا:‎ 
h-k-d й=й=1 10-24 





نقوم بتحديد مصفوفة التباين-التباين المشترك للمقدرات Ó à‏ ليكن: 
QO, = (ОХ)!‏ 
0.1921- 0.0852 1.1725 
Q, = 0.2593х| 0.0852 0.0284 -0.0362‏ 


0.0547 0.0362- 0.1921- 
بحد تباين كل مقدر بضرب تباين البواقي pais JR‏ من pole‏ قطر المصفوفة 


(XX): 
бё, = 0.2593х1.1725 = 0.3040 — ó, =0.5513 
55 = 0.2593 x 0.0284 = 0.0073 >ô; = 0.0858 
85 = 0.2593 x 0.0547 = 0.0141 zd = 0.1190 
المعقولية العظمى:‎ АА b .2.3 


بفرض أن الأحطاء تتوزع توزيعا طبيعيا حيث М(0,о7), і-і......п‏ ~ ,ع فان А>‏ 
كثافتها تكتب على الشكل التالي: 
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l 1 م‎ 
f(e)- Сас)? о а 


АЛЫ LCE. E) T‏ المعقولية» حيث: 


(сло? ype ex a L(E,,...,e,) = [fe = 


Д 


i=l 





g€ =Y - 07 si £, = Y, B, BX, 459% B, X, ولكن:‎ 
إذن:‎ LA 





1 ел 


2 o 


дда = (220° ^ ex 
لوغاريتم دالة المعقولية:‎ det) 
c (Y ХВ) (Y — ХВ) 
O 


يتم تقدير معالم النموذج وتباين الأحطاء ودلك بتعظيم لوغاريتم دالة المعقولية العظمى» 


حيت. 





In L(f,o?) = ~FIn(220*)- 


1 
20? 





max ln L(B,07)} = nar n7ze’ )-—v - xp) (Y - xp)| 


الشروط الضرورية لكي يكون لوغاريتم الدالة عند قيمتها العظمى هي: 











OlnL 1 д ' roy о: 1 ! ' 
-0e-—-—lry«px 26-26 x Y| рх XB-2X Y|= 0 
ap 202 2 ) y | 
OlnL n 1 1 1 ' 
-0e + (Y - xg) (Y - xg)-0 
де? 22 24 
Bax = (XX) XY يعطينا:‎ kal les, XX إذا كانت‎ 
А 1 ^ d А 
De =È XB yas) VB uae) 3 
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أي: 


(шай uum cum бі يبغ القول أن القدر‎ 


1% n—-k-1 гё "m n-k-1).5 
O ME = > Oven = O ors 
n n—k-i n 
المقدر غير المتحيز لتباين الأخطاء بطريقة المربعات الصغرى» أي:‎ On. حيث‎ 


e Elos) = o°‏ وهذا өзі‏ إلى: 





EG? (Ee КЕ 


4 n—k-1 





. £) ( = о? نستنتج أن:‎ п 00 


4 اختبار جودة التوفيق والارتباط: 

عندما يكون لدينا AT‏ من متغير مستقل في نموذج الانحدار الخطي» ننتقل من معامل 
التحديد العادي (معامل الارتباط البسيط) إلى معامل التحديد المضاعف» By‏ حين أن 
الأول يقيس العلاقة بين متغير مستقل وآخر OB quU‏ الثاني وبالإضافة إلى نفس الدور فإنه 
يمكن أن يدرس العلاقة بين المتغير التابع Y‏ وعدة متغيرات مستقلة مرة واحدة» ويسمى 
بمعامل التحديد المتعدد. كما أنه يمكن أن نبين العلاقة بين متغير مستقل وعدة متغيرات 
مستقلة أحرى بواسطة معامل يسمى بمعامل الارتباط المتعدد» ويستعمل عادة في اختبارات 
اكتشاف التعدد الخطي» حيث يعتمد عليه الباحثان Farrar-Glauber‏ في شكل معاملات 
تحديد حزئية على شكل da Ry px ie Ж;‏ أنه يربط ما بين المتغير المستقل Xj‏ وبقية 
المتغيرات المستقلة الأحرى من غير Xp‏ 
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Ul‏ معامل التحديد المتعدد ۸7 فهو يشير إلى النسبة التي يمكن تفسيرها من التغير الكلي 
في المتغير التابع ۲ بدلالة المتغيرات المستقلة المدرجة في المعادلة» ويستعمل كمقياس ӛзі‏ 
التوفيق في نموذج الانحدار امحتوي على k‏ متغير مستقل» ولحسابه يمكن إتباع نفس الطريقة 
المستعملة في النموذج الخطي البسيط: TSSHESS+RSS‏ ففي النموذج k g>‏ متغير 


Y = Pa + А + ىر‎ + BX; + ....+ Жоға, i=l on 


يكن خاب В?‏ على الشكل : 


2 S enm 
_ ESS , RSS _ 22 P ai 


R? 





BE CR Se xu =‏ 
Е ОУ‏ 
i=l i=l‏ 
أما )15 كان النموذج لا يحتوي على ثابتة» فإن ۸7 يكتب بدون تركيز المتغيرات: 
.ESS , RSS , 88 ҮҮ‏ 
TSS TSS YY ТҮ‏ 
وتتراوح قيمة R?‏ بين 0 (عندما LY‏ معادلة الانحدار М‏ من التغير في «Y‏ و1 
(عندما تقع كل النقاط على خط (ЛУ‏ 
هناك علاقة بين معامل التحديد و شعاع المقدرات: 


R? 





VY fx XH 








R? =—— = 
ҮК FF 
معامل التحديد يؤول أيضا إلى العلاقة التالية:‎ 
ies B wu + BY xi y, Fe + B, x. y, 
235 
y2YX-Y , х-Х,-Х,  Wjel.k, Welsum we 
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إذا كان النموذج Y‏ يحتوي على ثابتة» UB‏ نعوض شعاع المقدرات Le‏ يساويه» أي: 
p. PX XB BXY‏ 
ЕТ ҮҮ‏ 
ولكن هناك مجموعة من المشاكل نواحهها مع استعمال R?‏ منها: 
+ أولا: كل نتائجنا الإحصائية GE‏ من الفرضية القائلة Ob‏ نموذجنا المبنى في المعادلة 


0 «B=(XX)'XY 


Ү=ХЁ+є‏ يكون صحيحاء ثم ليس WU‏ طريقة أو قيمة إحصائية بديلة 
للمقارنة. 
Ф‏ ثانيا: إن ۸7 غير حساس oud‏ المتغيرات المستقلة والموحودة بالنموذج» حيث إن 
إضافة متغيرات مستقلة أحرى لعادلة الانحدار لا يمكن أبدا أن JUS‏ من قيمة 
7 وبالعكس бе EE‏ أن а)‏ من قيمته OY)‏ إضافة متغير مستقل جديد 
للنموذج لا يؤثر في التغيرات TSS US‏ بينما يزيد في قيمة الانحرافات 
المشروحة «(ESS‏ ويصبح تفسير واستعمال R?‏ صعبا عندما يكون النموذج 
بدون الحد الثابت» حيث ليس بالضرورة في هذه الحالة أن يكون محصورا بين 0 
و1. 
إن الصعوبات في استعمال ۸7 كمقياس لحودة التوفيق OY text,‏ هذا المعامل يعتمد 
على التغيرات الحاصلة في Y‏ (المشروحة дё,‏ المشروحة)» وبالتالي up‏ لا del‏ بعين 
الاعتبار عدد درحات الحرية في أي مشكل إحصائي. وهذا الغرض يستعمل معامل أخر 
يسمى معامل التحديد المصحح ”۸ . 








فإذا كان تعريف R‏ هو: op oR? = À = 1 - TE‏ تعريف R°‏ هو: 
pe _1_ RSS/(n—k—1)‏ 
TSS/(n -1)‏ 


MAS المعالم المقدرة. وبتعويض بسيط‎ эде :/+1 عدد المشاهدات و‎ ІН cu 


R 1-0-6) 201 


n-i 
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ومن المعادلة الأحيرة أعلاه» تظهر العلاقة بين R^ R?‏ حيث أن: 
R <2 |‏ إذا كانت k>1‏ 
2 2-2 إذا كانت k=1‏ 
ЕК‏ أن deh‏ قيما سالبة. 
إذا كان حجم العينة n‏ كبيراء R? g R? OW‏ يقتربان قي قيمتهماء لكن قي العينات 
الصغيرة» إذا كان عدد المتغيرات المستقلة كبيرا بالمقارنة مع حجم العينة» OÙ‏ ”۸ يقل 
بكثير على۸» ويمكن أن يأحذ قيما سالبة» في هذه الحالة يحب شرحه على أساس أن 
قيمته تساوي الصفر. 
إذن R2‏ له مجموعة من الخصائص й‏ وسيلة قياس جودة التوفيق Rp Қай‏ فهو 
على الأقل يجيب على تساؤلات بعض الباحثين حول أهمية زيادة عدد المتغيرات 
للنموذج» بدون التفكير في سبب ظهور هذه المتغيرات على كل حال» رغم ذلك لا — 
التفكير في JAR? of‏ كل المشاكل المتعلقة بالمقياس R?‏ لحودة التوفيق» حيث أن القرار 
حول إمكانية ظهور بعض المتغيرات في النموذج أم СУ‏ تبقى معتمدة على اعتبارات نظرية 
أحرى في القياس الاقتصادي» كما أن القيمة العددية J‏ .۸7 تكون جد حساسة لنوع 
المعطيات أو البيانات المستعملة. 


مثال 2: 
نفس معطيات ЈЕМ‏ السابق» المطلوب حساب معامل التحديد R?‏ و معامل التحديد 








10 10 
y (y, -FY = 256.4 فينبغي حساب‎ У 22 - 1.8157 نعلم أن‎ . R? المصحح‎ 
i=l i=l 
10 
& 
Hic i аео 
TSS (r-yp 254 
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و 


R? =1-q- 261) = 1-0 -0.9929 19-21 = 0.9908 


من الملاحظ أن معامل التحديد R?‏ يبقى أقل نسبيا من معامل التحديد المصحح ”۸ . 





من خلال نتائج ble‏ التحديد» نستنتج ped ol‏ قدرة تفسيرية عالية حدا أي أن 
المتغيرات المستقلة تشر ح المتغير التابع بنسبة 9699.28 


5. اختبار الفرضيات 
5. اختبار المعنوية الإحصائية Фк)‏ 

بإدخال قانون التوزيع الطبيعي المتعدد ونظرا إلى أن B‏ هو دالة حطية لشعاع الأخطاء 
العشوائية» Ор‏ هذا المتغير له صفة المتغير العشوائي ويتبع كذلك قانون التوزيع الطبيعي 





المتعدد 
نضع: A- (CX)! X'‏ 
B = B+ Ағ aud‏ 
ومنه فإن: Ê~ N(6,02(xx)")‏ 
ثم لدينا بواقي المربعات الصغرى: &£-M,&‏ 
22-еМ, of М‏ 
مع: M,-ü-X(XX) X)‏ 
ёё eM, (n-k-16ó2  ,‏ 
о: 1 о? 0 o? | iis‏ 


مع الخاصية М,Х-0‏ يكون الشعاعان ‏ و 2 يتبعان التوزيع الطبيعي المتعدد 
ومستقلين عن بعضهما البعض» وبالتالي فهما شعاعان متعامدان حيث: 


covlé, #)= CE - sj = E[M ee'4']=0?M,A=0, M,X =0 
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ومنه نستنتج أن شعاع المقدرات B‏ مستقل كذلك عن EE‏ والذي يستلزم B ol‏ 
т Бара‏ 67 » ونكتب: 


0 


€ 
^ 


Ê, ~ N(B.ola,) j=01.,4k 
ë م‎ « ) (ХХ)! +) AA' فوفة‎ aad s Li, الموج ود‎ j هو العنصر‎ а, أن‎ Ga 
‚А=(ХХ)\Х' 





-в,)- м(о,с2а,) j=01..k ae tois‏ رما 
ШІ j=0,,....,k dis‏ 4 
Coq ш‏ 


وليصبح قانون التوزيع £ على الشكل: 
PER‏ 
о, үа,‏ _ 


N(0,1) _ 


ec eoe (Lo 


€ 











B =p; B, - B, 


ونحد بعد الاختصار: =al үү‏ 


і=———— 


j E 
- = 
O 4/4; 0% 
النموذج بنفس الطريقة‎ ALL الثقة‎ EVE على تكوين‎ ОУ تساعدنا هذه المعادلة‎ 
المذكورة في حالة النموذج البسيط›‎ 





0 - ر6: 70 (فرضية العدم) 
J 70... k‏ ضد : 20 ,6/: H.‏ (الفرضية البديلة) 


B, - B, 


©, 
Py 





نكتب: = í‏ وهي القيمة المحسوبة. 


A 


IM ی به‎ Mite ee eue اکا‎ 
с 


B, 





J 


— <£ كانت‎ 
б, 


n-k-l 





ففي هده В, al ULI‏ ليس له معنوية إحصائية أي يساوي 


ыа 
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معنويا الصفر حيث іа‏ مأحوذة من حدول التوزيع 1» ونرفض Но‏ بمستوى а Ay gine‏ 
,5 
عندما يكون حجم العينة كبيرا (n>30)‏ فينبغي استعمال التوزيع | لطبيعي و يمكن Amb‏ 
القيمة الحرحة Zaja‏ و ذلك بحساب المساحة المظلة للتوزيع. 


2,5 اختبار المعنوية الكلية للنموذج و اختبارات القيود على Дай‏ 
А‏ احتبار المعنوية الإجمالية للنموذج باستخدام نسبة التباين المفسرء إلى التباين غير 


ا مفسر» ويتبع هذا توزيع فيشر F‏ بدرجحات حريةيم ‏ و 1-م-م» حيث n‏ عدد 
المشاهدات و ktl‏ عدد المعالم المقدرة: 





>t, El‏ أي المعلم B,‏ له معنوية إحصائية فهو يختلف معنويا عن الصفر. 


a 











с E E ET 
H,:3 ضد الفرضية البديلة: 0 معامل‎ 
У-у hk بوك‎ L 
F = E i=l = к/к ~ F,(k,n-k-1) 


E i n 2‏ 
Ya п-к) 8/р-а-1) (I-R \(n-k-1)‏ 
i=l і‏ 
فإذا تحاوزت الإحصائية Е‏ قيمة Е‏ المجدولة عند مستوى معنوية به وبدرجتي حرية k‏ 
و۸-1-” نقبل الفرضية القائلة ob‏ معالم النموذج ليست جميعها مساوية للصفر وأن 
А?‏ يختلف جوهريا عن الصفر. في هذه الحالة» Ke‏ القول أن للنموذج معنوية إحصائية. 
هناك اختبارات أخرى تعتمد على جدول تحليل التباين (إدخال متغير أو عدة متغيرات 


مفسرة إضافية» استقرار معاملات النموذجء اختبار القيود على المعاملات..» (EN‏ 





H,:RB=r 
H,: RB zr 
r {к2-,) Ro e (80) 
° RSS /n—k -1) 


-73- 


حيث ‏ شعاع المعالم المقدرة للنموذج غير المقيد. نرفض H,‏ إذا کانت F,‏ أكبر من 
القيمة المجدولة لتوزيع فيشر بدرحتي حرية q‏ و n-k-l‏ و بطريقة أحرى» يمكن 
استعمال الإحصائية التالية: 

(RSS, = RSS, Via 


° RSS, (n—k-1) 
الخاص بالنموذج‎ RSS, النموذج غير المقيد و‎ АБ Sly مجموع مربعات‎ RSS, حيث‎ 
ТЕ 
هناك اختبار آخر مكافئ لاختبار فيشر يرتكز على مقارنة نسبة المعقولية للنموذج‎ 
هي دالة‎ L, حيث‎ 1, > L, المقيد و غير المقيد. إذا كانت القيود موحودة هذا يعني أن‎ 
للنموذج المقيد» أي أن 1,/1,<1 أو بشكله‎ L. المعقولية للنموذج غير المقيد و‎ 
الفرق بين لوغاريتمات الدالة ينبغي أن يكون معنويا‎ а, Г, > 0 اللوغاريتمي‎ 


سالبا. يمكن أن نبرهن of‏ هذا الاحتبار يقودنا إلى احتبار y?‏ و ذلك بحساب الإحصائية 





LR=-2(nL -InL,,)‏ الذي تتبع بطبيعة JU‏ توزيع g’‏ بدرحة حرية r‏ و التي 
تعبر عن ode‏ القيود. إضافة إلى ذلكء إذا كان LR‏ أكبر من القيمة المحدولة لتوزيع ”بر 
بنسبة معنوية G‏ و درحة حرية er‏ نرفض الفرضية Hy‏ أي أن القيود ليست ae‏ كما 
أنه يمكننا استعمال مضاعف لاغرانج' 
مثال 3: 

بالاستعانة بمعطيات JUN‏ السابق» نقوم باختبار المعنوية الإحصائية Aud‏ النموذج. 
نتساءل ما إذا كان oS‏ قبول هذه المقدرات كأساس للوصول إلى معالم الجتمع 
الإحصائي. 





نبني أولا OVE‏ ثقة للمعام: 
„Pot TEAN‏ م 160256 Се ló,‏ 


д, е Là 100250 5 + TE A 


1- سنتطرق إلى هذا الاختبار في الفصل الثالث بغية اختبار وجود الارتباط الذاتي و تجانس التباين. 
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В, € lÊ» - usó mA >|‏ 
حيث hos‏ هي القيمة الحرحة لتوزيع ستيودنت بنسبة معنوية %5 و درحة حرية 
gly 7-2-1-7‏ تعادل القيمة 2.365 في حدول توزيع ستيودنت. بالتطبيق العددي 
لدينا: 


В, € [1.0996 - 2.365 x 0.5513, 1.0996 + 2.365 x 0.5513] 

В, є |- 0.2042 , 2.4034] : أي‎ 
E 

В, є [0.9776 — 2.365 х 0.0858 , 0.9776 + 2.365x 0.0858] 

هذا يعني: ]1.1805 , 0.7746[ < В,‏ 
أما : 

В, e[0.1237-2.365x0.1190 , 0.1237+ 2.365x 0.1190] 

و منه: ]0.4051 , 0.1577-|€ В,‏ 
نقوم OV‏ بالاحتبار. لدينا الفرضيتان: 


HD = 0 
Н,:В #0 che 
11 ظل قبول الفرضية‎ s 7-3 іс تتبع توزيع ستيودنت بدرحة‎ E نعلم أن‎ 
À 
3, -0 
.n—3 loe کر‎ à - ES 
Te YA 


> 








BÀ 0.9776 


i б, 0.0858 


نتخذ الفرار وذلك بمقارنة القيمة المطلقة للقيمة المحسوبة بالقيمة الحرحة لتوزيع ستيودنت 
و عليه 


= 11.3939 REREN 








بدرحة حرية 7 و نسبة معنوية 965 نلاحظ бу = 2.365 OF‏ > 11.3939= 





t. 
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نقبل الفرضية البديلة H,‏ أي أن ,8 يختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 5% - ك 
وهذا يعني أنه يمكن قبول المقدر كأساس للوصول إلى معلمه النظري في дала!‏ الإحصائي. 
Li‏ المعلم By‏ » فلدينا: 

H,: B, =0 


H,: 8,40 ضد:‎ 


نعلم أن es PLE‏ توزيع ستيودنت بدرحة حرية 7-3 و في ظل قبول الفرضية Hy‏ 








№ 
0—3 & > تتبع توزيع ستيودنت بدرحة‎ 1, ==. ё 
С,» Os 
À № 
pud. ДЫЛАР, 080и a 


о» 0.1190 


نلاحظ في هذه UL‏ أن 2.365 = toos‏ <1.0394=| | و عليه نرفض الفرضية البديلة 





t. 
وهذا يعني أنه لا يمكن قبول‎ а= 590 يساوي معنويا الصفر بنسبة معنوية‎ B, of أي‎ Н, 
الإحصائي.‎ past هذا المقدر كأساس للوصول إلى معلمه النظري في‎ 

نختبر الآن المعنوية الكلية للنموذج معتمدا على إحصائية فيشر. لدينا الفرضيتان: 





H,: 8, = B, = В, = 0 
H, : AB, #0, j= 1,2 ضد:‎ 
.7-/-1 فيشر بدرحتي حرية ) و‎ Er € (1- R?)/(n-k 1) ان‎ Lal نعلم‎ 





لدينا 3 هذه "LL‏ 


В? |К 0.9929/2 


Е = ا‎ - 490.7224 
(i-R?)\/(n-k-1) (-0.9929)/10-2-1) 
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يتم اتخاذ الفرار بمقارنة القيمة المحسوبة بالقيمة الحرحة لتوزيع فيشر بدرحتي حرية 2 و 7 و 
نسبة معنوية %5. نلاحظ أن 4.74 = (2,7) F = 490.7224 > F, s‏ و عليه نقبل الفرضية 
البديلة Hi‏ أي أن للنموذج معنوية إحصائية بنسبة معنوية .a=5%‏ 
إذا اعتبرنا أن النموذج AM‏ دراسته هو ,ع + CY, = 6, + ВХ‏ هل إضافة المتغير 
X‏ سيحسن معنويا حودة التقدير؟ بعبارة eus ml‏ أي النموذج نختار؟ 
نقوم أولا بحساب مجموع المربعات TSS WS)‏ مجموع المربعات المقدرة ESS‏ و 
مجموع مربعات البواقي RSS‏ للنموذج GLE‏ (ذي متغيرين) غير المقيد. من خلال المثال 
let .2‏ على هذه النتائج: 
= 10 
TSS = Y (v, - Y). =2564‏ 
i=l‏ 
M‏ )7 10 
ESS = Y (f, - Ӯ) = 254.58‏ 
i=l‏ 
10 
RSS => ë? =1.815‏ 


i=l 


(ШО‏ نقوم CLA‏ مجموع المربعات الكلية (TSS,‏ مجموع ole ДІ‏ المقدرة ESS,‏ و 


كالتالي: 
Y, =1.53 + 1.05X,‏ 
)31.15( )4.24( 
R? = 0.9918‏ 
RSS, = 2.095‏ 
RSS, _ 2.095‏ 


TSS, = "© = 
I-R? 1-0.9918 


ESS", = TSS, — RSS, = 255.48 — 2.095 = 253.39 


= 255.48 
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يكون وضع الاختبار على الشكل التالي: 
H, : BP, =0‏ 
Hi: 6.470‏ 
عندما نضيف متغيرات مستقلة جديدة في النموذج فسوف يؤدي إلى )520 في ESS‏ 
أي انخفاض 2 RSS‏ نود ОУ‏ احتبار أن الفرق بين RSS,‏ و RSS‏ معنويا موجب. 
ца‏ 
(RSS, - RSS)/(k—k) | (2.095-1.815)/(2 - 1)‏ _ 
с RSS (n—k—1) 1815/00 2.1)‏ 


= 1.0802 





مع ۸: عدد المتغيرات المستقلة في النموذج غير المقيد و эде К‏ المتغيرات المستقلة في 
النموذج AGM‏ (أي بدون إضافة المتغيرات المستقلة الأخرى). نقبل الفرضية H,‏ ( 
F. Fus (1,7)‏ أي ليس هناك فرق معنوي بين تبايني البواقي» إضافة المتغير المستقل 
Х„‏ لا يحسن بصفة معنوية القدرة التفسيرية للنموذج. 
5. اختبار استقرار معاملات النموذج — اختبار Chow‏ — 

يدرس هذا الاختبار مدى استقرار النموذج في كامل الفترة الزمنية (دراسة التغيير 
الميكلي للنموذج)» أي صياغة النموذج هي نفسها ولكن تختلف القيم المقدرة للمعاملات 
في العينتين الحزئيتين. ليكن النموذج المقدر ذو k‏ متغير مستقل على فترة واحدة: 


n على عينة حجمها‎ Y = À, + BX, + BX +. +Ó, Х, 


نقدر النموذج انطلاقا من عينتين حزئيتين ,7 و n,‏ مع +n,‏ 27-77 حيث: 
)1( م )0 A (1) o0 ò‏ > 
Y, = В, + В, Xa f, Ag tint De Х,‏ 
à (2) A (2) o (2)‏ )2( ثم _ > 
Y, = В, + B, Х f, Ap tet Py X,‏ 
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نختبر الفرضيات التالية: 


В, = B = B 
В, = В” = p 
H,:| B, = В, = В, 


إن اختبار استقرار المعاملات يقودنا الى طرح السؤال التالي: هل يوجد فرق معنوي 
بين s‏ £ مربعات البواقي في LIS‏ الفترة n‏ وجمع مجموع مربعات البواقي المحسوبة 
انطلاقا من العينتين الحزئيتين RSS?‏ 5517 ؟ إذا كانت الإحابة "Y"‏ فهذا يعني أن 
النموذج مستقر في كامل العيئة. 
تعرف احصائية فيشر كما يلي: 
[RSS -(RSS' + RSS? )/a,‏ _ 


i (RSS! + RSS? J/df, 











df, = (n-k-1)- [(n, - k-1)« (n, - k- )]|- k +1 
df, = (n - k-1)* (n, -k-1) 2 n- X(k +1) 
أي أن‎ CH, هذه الحالة نقبل الفرضية‎ CF, > F,(k+1,n—2(k+1)) كانت‎ 13 
المعاملات مستقرة معنويا في كامل الفترة الزمنية.‎ 
:4 مثال‎ 
: على عينة حجمها 14 - ير"‎ QUI لنعتبر النموذج المقدر‎ 
Y, =32.89+0.80X, —0.38X,, - 0.03X;, 
(11.66) (0.29) (0.15) (0.05) 


R° = 0.702 
п= 14 





القيم التي بين قوسين هي قيم الأخطاء المعيارية. 


1- Bourbonnais (2003), p. 70 
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الخطوات هى كالتالي: 
الخطوة الأولى: تقدير النموذج على عينتين حزئيتين وحساب مجموع مربعات البواقي 
الفترة الحزئية الأولى: 
Ê = 25.27 + 0.7746, —0.293X,, —0.012X,‏ 
)010( )0.31( )0.53( 
R2 = 0.692‏ 
n, =7‏ 
TSS' = 88.85; ESS' = 61.54 ; RSS! = 27.31‏ 
ag dl да‏ الثانية: 
Y, = 62.63+1.228X, —0.62X,, –0.184Х,‏ 
)0.15( )0.52( )0.69( 
R? = 0.543‏ 
n, =7‏ 
TSS? = 45.43; ESS? = 24.70 ; RSS? = 20.73‏ 
الخطوة الثانية: حساب إحصائية فيشر 


RSS? (к +1) _ [67.45 -(27.31+ 20.73)/4 _ 4.852‏ + 'ككه) - к _ [RSS‏ 
(RSS! + RSS? J/(n — 2(k +1)) (27.31+20.73)/6 | 8.00‏ ° 
Е,,;(4,6) = 4.53‏ < 0.60 = 
نقبل الفرضية CH,‏ يمكن القول أن معاملات النموذج مستقرة معنويا على JAS‏ 
الفترة الزمنية بنسبة مخاطرة %5. 





6. استخدام Cl pall‏ الصورية 
في كثير من الأحيان» نعتقد بوجود متغيرات معينة ذات أهمية عظمى ولكن من طبيعة 
نوعية لا يأحذ إلا القيمتين 0 أو 1. نستعمل هذا النوع من المتغيرات عندما نريد دمج 
عامل مستقل ثنائي: "الظاهرة حدثت أو لم تحدث" أو أيضا عندما يكون العامل المستقل 

ذا طابع نوعي: "ذكر أو أنثى"... 
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الظاهرة تحدث: 
Ү = Bo + BX + BX + ...+ PK, +,‏ 
الظاهرة لا تحدث: 
Ү = б, + BX y+ B, Xs ++ ВХ 8;‏ 
< كتابة هاتين المعادلتين في معادلة واحدة: 
Y, = By + (0, - B))D; + В.Х, + BX; +...+ BX, +,‏ 
مع 1= D,‏ عندما لا تحدث الظاهرة 
و Le D,=0‏ تحدث الظاهرة. 
في هذه الحالة نقوم بإدماج متغير مفسر إضافي للنموذج المحدد الأصلي و تطبيق الطرق 
الكلاسيكية للتقدير ويطلق على المتغير ,2 الذي يظهر ف المعادلة المتغير الصوري Dummy‏ 
¿variable‏ وهو كما ذكرنا يأحذ قيمة الواحد الصحيح إذا تحققت بعض الشروط و قيمة 
الصفر إذا لم تتحقق OÙ ades‏ استخدام المتغيرات الصورية تعميم قوي لتحليل MAY‏ 
فإنه يسمح U‏ تعميم ШЫЎ Jut‏ للانحدار ليشمل متغيرات مهمة لا US‏ وصفها Q‏ 
وحدات كمية. فباستخدام هذا النوع من المتغيرات يمكن الأحذ في الحسبان تأثير العوامل 
النوعية المهمة التي تؤثر على المتغير التابع. 


مثال 5: 
سنأحذ مثالا يتضمن نوعا من المشاكل يتمثل في التقلبات AU‏ عن pl‏ حرب 
الخليج. بعد ما تأكدنا من أهمية القيمة المضافة للقطاع السياحي 





X,‏ و عدد السكان 
CX,‏ نتسأل ما إذا كان لحرب الخليج الثانية تأثير على الإنتاج السياحي LY,‏ الطريقة оз‏ 
هي إدخال متغير صوري بقيمة الواحد إذا كنا في حالة الحرب أو قيمة الصفر في حالة 
السلم» حيث: 

D, =0‏ إذا كانت عدد المشاهدات يتراوح بين 1975 إلى غاية 1990 و أيضا 1992. 
D, =1‏ في سنة 1991. 
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النموذج المقدر يكون على الشكل التالي: 
Y, =2.3404+23.5X, 4 0.3X,, 120.56D,‏ 


(4.5) (22) (2.9) (5.8) 
n=18 


R° = 0.65 

حيث (.): قيم ستيودنت. 

نلاحظ of‏ 2.14 = وروم < 5.8 =| و عليه نقبل الفرضية البديلة H,‏ أي أن معامل 
المتغير الصوري يختلف معنويا عن الصفر Мыз‏ معنوية а-5%‏ وهذا يعني أن الإنتاج 
السياحي في سنة 1991 منخفض li>‏ )120.56( و هذا الانخفاض ناتج عن أثر حرب 
الخليج. 
7. السبؤ العلمي باستعمال الانحدار الخطي المتعدد 

نتطرق في هذه الفقرة إلى قضية التنبؤ بالملاحظات المستقبلية» gh)‏ حارج العينة) لشعاع 
الملاحظات الخاصة بالمتغير التابع '1/:4-1,2,...,7» وذلك Les‏ لمصفوفة الملاحظات 
المستقبلية للمتغيرات المستقلة» فليكن النموذج الخطي العام خلال العينة T‏ والمقدر على 
F=x ij‏ 
ومقدر cols Si‏ الصغرى العادية б=(ХХ) XY = AY‏ » ويكون ¿M‏ در بملاحظ à‏ 


واحدة في | СИЕ‏ هو: 








Y, (1) = f + AX ru + fX + PX pas +. + BX as 


Y, (2)= By + BX 7:21 F PX 7:22 F BX 7493 Teese + BX ras 


التنبؤ بعد الفترة 7 في المستقبل: 


Y, (h)= В, T BX uaa * PX vaa T BX 443 Teese ig BX tiny 
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h=12,... H cu‏ يسمى بأفق التنبۇ. 


وعليه نصل إلى التنب بالفترة Н‏ في المستقبل: 


Y, (H)= В, T Py saa F PX pars ш BX nua + + В, Атаны 


إذن إذا أردنا ЫШ)‏ بمجموعة من الملاحظات المستقبلية بفترة تساوي Н‏ ملاحظة مرة 
واحدة يكون شعاع القيم التقديرية: 
)1,0 
2 1 
Y (=‏ 


¥,(H) 
(Hx!) 
أما مصفوفة ملاحظة المتغيرات المستقلة المستقبلية فهي:‎ 
1 Xr Хтдә s Ж. 
1 Xr X ووب‎ se Ж. 
Xr =|: : - 


T+1,k 


T+2,k 


lXngi Arno co Krn 
(Н x(k +1)) 
به على الشكل:‎ UM ومنه يمكن كتابة النموذج الخطي العام‎ 
(LOT) = X, القدر من الشكل:‎ cd get ا كما يكون‎ = XZ, Bt Erin 
ويكون متوسط مقدر التنبؤ هو:‎ 
Elf ar)» x, жс, 
حطي غير متحيز للعبارة:‎ kG ومنه نقول أن (۲,)11 هو‎ 


Xp up = ED ar) 
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ليكون التباين: 
хаў, (Н) = Ë H) -Xr ubh- x,.,B) |‏ 
X. (XK) А‏ = 
бын = Yru — Y, (H)‏ 
E(êr,x)= E zl Yrin - Ÿ,(H))=0‏ 
Li‏ تباين شعاع ый slesi‏ فهو: 


уа(2,,,)- уаУ, ш ЖЕ gt x, lÓ +[م-‎ enn x, lÓ +[م-‎ ёт+н ] 


vara, s oo Ж „(ХХ Хы ош, الأخير:‎ d لنجد‎ 


ويكون هذا التنبؤ هو أحسن تنبؤ حطي غير ¿S (BLUP) зем‏ الحصول عليه 
حيث إذا عرفنا RS Y,(H)‏ آخر خطي Аш)‏ ملاحظات المتغير التابع مع متوسط Le‏ 
التنبؤ مساو E(B.) = EY, - ۶,)11((= 0 дай‏ تكون لدينا المتراححة: 

хау, у - Y,(H))- уау, —¥,(H))> 0 

ومنه يمكن القول أن Y,(H)= X,,‏ هو أحسن R3‏ خطي غير متحيز. 

وتكون احتبارات التنبؤ عن طريق إيجاد التوزيع الذي يعتبر فرضية العدم» والقائلة Ob‏ 
النموذج الخطي العام يبقى محافظا على شكله من الملاحظة الأولى إلى الملاحظة TH‏ في 
المستقبل» أي نفترض عدم تغير البناء IRN‏ للنموذج» 

H,: Y=XB t=1,2,3,.....7,T +1,...,T +h,....T +H 

وذلك ضد الفرضية abad!‏ والتي تقول أن نموذج العينة الأولى T‏ يختلف عن сі» Š‏ 

Н 5 pall ый 
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NT ans pa, A Ky AE =. Қаға 


€ 





وإذا كان 1= H‏ يصبح التوزيع أعلاه الشكا : 
يصبح ә”‏ 


Е = 





(c. =P) Xr. (exa, ا‎ ÉD Шаш 
ô? 


مثال 26 
نستعمل دائما معطيات المثال الأول للتنبؤ بالمتغير Y‏ للفترة 11 ثم بناء فترات АЁ‏ بنسبة 
إذا علمنا أن القيمة المستقبلية لكل من X,‏ و ر× ها على الترتيب 18 و 16 فإنه OS‏ 
التنبؤ بالظاهرة Y‏ انطلاقا من النموذج المقدر: 
Y, = Fo (I) = 1.0996 + 0.9776X,, + 0.1237X,,,‏ 
x 18 + 0.1237 x 16 = 20.6756‏ 0.9776 + 1.0996 = 


لإيجاد Je‏ الثقة للتنبؤء فلا بد من حساب الانحراف المعياري Lad‏ التنبو. لدينا: 


O; zx IDE tls) 
1.1725 0.0852 -0.1921 1 

= (0.2593) x (1 18 16) 0.0852 0.0284 -0.0362 | 18 |+1 
-0.1921 -0.0362 0.0547 | 16 


62 =0.2593(0.4461+ 1) = 0.3749 التنبؤ:‎ Lee و منه تباين‎ 
б, = 0.6123 نستنتج الانحراف المعياري لخطأ التنبؤ:‎ 
الثقة يكون كما يلي:‎ SE оу 
y ef tss (D tse] 
بالتطبيق العددي:‎ 
Y, є [20.6756 — 2.365x 0.6123, 20.6756 + 2.365 x 0.6123] 
Y, e [19.2275 , 22.1236] 
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e релі 
ыа] مشاكل الفياس‎ 
Tagal اختراق فرضيات‎ 
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مشاكل القياس الاقتصادي 
اختراق فرضيات النموذج 


يغطي هذا الجزء BW‏ مشاكل قياسية تواجه الباحث» تتعلق كل منها بإسقاط إحدى 
الفرضيات الكلاسيكية لطريقة المربعات الصغرى المذكورة LET‏ وتتمثل هذه المشاكل في: 
1. التعدد الخطي. 
2 الارتباط gli‏ للأحطاء. 


3 عدم تبات تباین Li‏ 


1 التعدد (الازدو ! (z‏ الخطي :Multicollinearity‏ 

إحدى فرضيات النموذج الكلاسيكي للانحدار المتعدد هي أن لمصفوفة المشاهدات عن 
المتغيرات المستقلة رتبة تامة ¿k‏ هذه الفرضية سمحت Ш‏ باستنتاج مقدر qm В. 1 В‏ 
وغير متحيز وذي تشتت أصغرء وذلك انطلاقا من المعادلة (ХХ) = XY‏ فإذا رفعت 
هذه الفرضية» (ХХ) ob‏ لن تكون ذات رتبة ab‏ أي تكون أقل من رتبة(×) (أو 
((Х”)‏ أي أقل من k‏ ومع أن А(ХХ)‏ مصفوفة ذات بعد (kxk)‏ بالتالي تكون 
مصفوفة شاذة (محددها معدوم)» aus‏ فإن OS (XX)‏ غير adeg ем‏ لا تقبل 
المعادلة (ХХ)Й=ХҮ‏ حلا وحيدا (عدد لا نمائي من الحلول ). يضع النموذج 
الكلاسيكي للانحدار المتعدد م + 6× = ۲ المتغير التابع Yon‏ علاقة حطية مع 
المتغيرات المستقلة «Х.Х, X ibm loun‏ وكذلك مع الأحطاء العشوائية 
b ce iilo‏ كانت بالإضافة إلى ذلك رتبة X‏ أقل من أو تساوي OB k‏ هذا 


يترحم بارتباط dee‏ بين أعمدة المصفوفة X‏ 
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وبعبارة Gel‏ يشير مشكل التعدد الخطى إلى وجود LU‏ خطى بين 349 من 
2 5 ; 1 
المتغيرات المفسرة» ومن تم OÙ‏ هذا المشكل لا يوحد في حالة الانحدار البسيط . نسمي X;‏ 
Жы 2 к,‏ المي اد 


CA Qum مسد لتو‎ +C,X, =0 مع:‎ 

- العلاقة الأحيرة تعبر عن وحود علاقة Шам‏ بين المتغيرات المستقلة. 
1.1 أسباب التعدد الخطي وآثاره: 

ينشأ التعدد الخطي من عدة أسباب منها ما يلي: 

Фф‏ ابحاه المتغيرات الاقتصادية معا للتغير مع مرور الزمن: فبمرور الزمن سوف تتزايد 
المتغيرات الاقتصادية التالية معا: الدحل» ged‏ الادخارء الاستثمارء 
المستوى العام للأسعار والعمالة» وحيث أن هناك ارتباط بين هذه المتغيرات Ор‏ 
التعدد الخطي سوف يتحقق. 
استخدام متغيرات مستقلة ذات فترة إبطاء في المعادلة المراد تقديرها: فالدحل في 


Ф, 
%» 


الفترة الزمنية الحالية يتحدد جزئيا بواسطة قيمته في الفترة الزمنية السابقة» وحيث 
أن هناك ارتباط بين القيم المتتالية لمتغير ما Ob‏ التعدد الخطي سوف يتحقق. 

By‏ وجود التعدد الخطي فإنه سوف يترتب عنه: 

cl gall de St للمقدرات بدرحة كبيرة دون‎ АШ زيادة الاين والتاين‎ Ф 
المستمدة من الانحدار”.‎ 

# القيم المقدرة لمعاملات الانحدار سوف O S‏ غير محددة وغير دقيقة. 

# الأحطاء المعيارية للقيم المقدرة لمعاملات AY!‏ سوف تكون كبيرة حدا. 





]- عبد القادر محمد عبد القادر dac‏ 1990« ص 410. 
2- امتثال محمد حسن» محمد علي محمد «cas‏ 2000« ص 354. 
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1.. اختبارات اكتشاف التعدد الخطي: 

تعتمد درحة الخطورة لأثر التعدد الخطي على درجة الارتباط الجزئي» ومعامل الارتباط 
الكلي (أو معامل التحديد المضاعف)» aus‏ يمكن القول Ob‏ كلا من الأخطاء المعيارية 
ومعاملات الارتباط الحزئية qay‏ معامل التحديد المضاعف R?‏ يمكنها أن تستعمل 
لاختبار التعدد الخطي» لكن كل معيار من هذه المعايير الثلاثة المذكورة ليس بمؤشر على 
وحود التعدد الخطي coo ac‏ وذلك OY‏ القيم العالية للأخطاء المعيارية لا تظهر دائماء 
بسبب التعدد الخطي» وإنما يمكن أن تظهر لأسباب أخرى, كما أن الارتباطات العالية 
فيما بين المتغيرات المستقلة لا تؤثر بالضرورة على قيم المقدرات aus e‏ ليست هذه 
الأخيرة بمعيار مناسب لقياس واكتشاف التعدد الخطي بمفردهاء وبالمقابل يمكن لقيمة 
معامل التحديد المضاعف А?‏ أن تكون عالية BLL‏ مع yx;‏ 

ورغم ذلك» من المحتمل أن تحتوي نتائجنا على إشارات ble‏ أو على أخطاء معيارية 
كبيرة» ومع كل هذا يمكن القول Ob‏ توفيق المعايبر الثلاثة» أعلاه يساعدنا على اكتشاف 
التعدد الخطي. 


1.2.1 طريقة التحليل الترافدي Frisch. J‏ : 
تكمن هذه الطريقة في انحدار المتغير التابع على كل متغير مستقل على clin‏ ومنه 
نحصل على كل الانحدارات الأولية» ثم نختار الانحدار الأولي الذي يعطي النتائج الأكثر 
مصداقية» ثم نضيف تدريجيا متغيرات أحرى ونختبر آثارها على كل من المعالم الفردية 
(أخطائها المعيارية» قيمة (R?‏ ويكون المتغير المضاف للانحدار ذا معنوية إذا تحققت فيه 
الشروط التالية: 
Ф‏ إذا GOS‏ المتغير المستقل الحديد من ۸7 بدون أن يجعل المعالم الفردية مرفوضة 
بطريقة cable‏ نحتفظ بهذا المتغير ونعتبره كمتغير مستقل. 
# إذا لم يحسن المتغير АЙ)‏ من العلاقة ويؤثر على قيم ALM‏ الفردية» نعتبره 
مرفوضا ونحذفه من الانحدار. 
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Ф‏ إذا أثر المتغير الجديد بشكل واضح على إشارات وقيم المعالم المقدرة» نعتبره متغيرا 
daz‏ فإذا تأثرت LU‏ الفردية بالطريقة التي تصبح فيها غير مقبولة على أساس 
الاعتبارات النظرية المعروفة مسبقاء فإنه US‏ القول ОМ‏ هذا مؤشر على وجود 
التعدد الخطي بشكل معقد» يكون هذا المتغير مهماء لكن بسبب الارتباطات 
الخطية مع المتغيرات المستقلة الأحرى» يكون أثره غير مقدر وغير معروف 
إحصائيا بواسطة المربعات الصغرى العادية. 

إن التحليل الترافدي 1 . Frisch‏ ينص على تقدير كل الانحدارات الممكنة ما بين 

المتغيرات الموجودة بالعلاقة المدروسة» cadet‏ كل متغير» بالترتيب» كمتغير تابع واعتبار 
كل الانحدارات الممكنة لكل متغير في بقية المتغيرات» والتي ندحلها تدريجيا في chal‏ 
ومن الواضح أن التحليل الترافدي يتطلب منا حسابات كثيرة» ومنه تكون المقارنات ما 
بين النتائج معقدة أكثر. 

1 قياس التعدد الخطي أو شرط !21424 :Condition numbers‏ 





Y=A +A Xa + BX + :بع‎ і=1.......... п dU من خلال النموذج‎ 
2 
^ б. 
уан, |- Yxii-2) 
5% о? : ш) يكون‎ 
Var(8, )= ees 
T cis 
Cov(À,. 8.) 


NGC 7 

حيث أن ۸7 هو مربع معامل الارتباط المتعدد ما بين المتغيرين المستقلين X,‏ و «Ха‏ 
بينما 7 هو ما بين XX,‏ وها في الأخير متساويان» أما عند توسيع النموذج إلى k‏ 
متغير مستقل (</2) يصبح R:‏ على أنه مربع معامل الارتباط المتعدد ما بين المتغير 
المستقل ,× وبقية المغيرات المستقلة الأحرى» ومنه US‏ استنتاج قانون عام لتباين 


المقدرات الفردية لشعاع dix‏ النموذج كما يلي: 


Var b= وكيب‎ J = kana k 
y J 


R صغيرق.‎ Y X) Bas ой كبيرة كلما كانت:‎ VarlB,) قيمة‎ 0,52, 
dos 


аа 9‏ — مقياسا Li‏ یسم 


"I 


معامل تضخم Variance Inflation "мый‏ 
"Factor (У.Е)‏ ‹ ومقياسا l‏ يسمى "شرط العدد Wa ¿Condition number‏ 
مقياسان يحددان درجة التعدد الخطى. 


- ويعرف معامل تضخم التباين كما يلي: 








V.I.F(B)- — 
J 
AUS وبناءا على هذا التعريف نستطيع‎ - 
var(p,)= > = xV.LF(Ê,), j=1......k 
j 





انطلاقا من الانتقادات age M‏ لمعامل الارتباط» يكون مقياس VIF‏ غير كاف لتحديد 
التعدد الخطي» ومنه نذكر مقياس شرط الأعداد المذكور من طرف )1980( Welsch‏ ‹ 
والذي يقيس حساسية مقدرات الانحدار للتغيرات الصغيرة في التباينات» Li dus‏ 
الأعداد على أنه الجدر التربيعي لأكبر قيمة مقسمة على أصغر قيمة للقيم المميزة للمصفوفة 
(XX)‏ وهو على الشكل: к(х)= Van‏ 


A 





min 


فكلما كانت القيمة أعلاه أقرب إلى الواحد» كلما كان الشرط أفضل لعدم جدية 
التعدد الخطي» ومع هذاء OÙ‏ المقياسين المذكورين أعلاه ليسا كاملين» حيث القانون 
الخاص ب . VIF‏ ينظر إلى الارتباطات من خلال المتغيرات المستقلة cha‏ وهذا ليس 
بالعامل الوحيد» كما أن شرط العدد يمكن أن يتغير بإعادة تحويل المتغيرات المستقلة» والتي 
ليست دائمة صحيحة» ويصلح المقياسان للاستعمال عند حذف بعض التغيرات وفرض 
قيود على ДЫ‏ فقط في الحالات التي يكون فيها CR? S1‏ أو لما تكون القيمة المميزة 
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الصغيرة Anin‏ أقرب من الصفر. نقدر النموذج في هذه ШЫН‏ تبعا لبعض القيود المفروضة 


على معالمه» ويقترح Theil‏ مقياسا أخر لقياس درجة الارتباط فيما بين المتغيرات ومنه 


m= RP -Y(e - n.) الشكل:‎ Le درجة التعدد الخطي‎ 


= 
حيث أن R?‏ هو معامل التحديد المضاعف المعروف من قبل» أما ,۸7 فهو مربع معامل 
الارتباط المتعدد من y Л‏ (المركزة) في ХХХ‏ مع حذف cx,‏ لكن 
إحدى عيوب هذه الطريقة هي أن m‏ يمكن أن تكون سالبة نما يجعل التحليل أصعب» 
وهناك من يقترح طرقا معينة لحل مشكلة التعدد الخطي كإضافة حد ثابت لتباينات 
مقدرات لمعا لم قبل حل المعادلات الطبيعية للمربعات الصغرى. 
3.2.1 طريقة :Farrar-Glauber‏ لاكتشاف ظاهرة التعدد الخطي Farrar- (әз‏ 
111 الخطوات التالية: 
Гуз! +‏ حساب محدد مصفوفة معاملات الارتباط بين المتغيرات المستقلة: 


1 Fyx, Tex, ee Tex, 
D = ly y. 1 Fax, с Try, 
rey Тох, yxy = l 
SAS على وحود‎ fo هناك‎ OB ciall عندما تكون قيمة المحدد تقترب من‎ 


we 
وذلك بوضع الفرضيات التالية:‎ y^ ثانيا: نستعمل احتبار‎ # 
Hy: D=1 (استقلال حطي)‎ 
H: D<1 (be bU) 
(القيمة ا محسوبة) تعرف كما يلي:‎ Farrar-Glauber إحصائية‎ 
RSC 


حيث 7 هو حجم العينة» k‏ هو عدد المتغيرات المفسرة في النموذج و ш‏ هو 
اللوغاريتم النبري. 
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فإذا كانت قيمة ?7 أكبر GU‏ من القيمة المحدولة لتوزيع G^‏ بدرحة Am‏ 


مثال 1: 





bs! الإنتاج‎ Xa بدلالة معدل الفائدة‎ Y, هو دراسة قياسية للاستثمار‎ Gul 
و أسعار الاستهلاك ,¥ . نريد اختبار وجود التعدد الخطي بين المتغيرات‎ Х„ dey! 
المستقلة. لتكن المعطيات التالية:‎ 


الجدول (1): المعطيات الإحصائية 

































































Xi; X» Xa Y السنة‎ 
82.54 873.4 5.16 133.3 1988 
86.79 944.0 5.87 149.3 1989 
91.45 992.7 2.03 144.2 1990 
96.01 1077.6 4.88 166.4 1991 
100.00 1185.9 4.50 195.0 1992 
105.75 1326.4 6.44 229.8 1993 
115.08 1434.2 7.83 228.7 1994 
125.79 1549.2 6.25 206.1 1995 
132.34 1718.0 5.50 257.9 1996 
140.05 1918.3 5.46 324.1 1997 
150.42 2163.9 7.46 386.6 1998 
163.42 2417.8 10.28 423.0 1999 
178.64 2633.1 11.77 402.3 2000 
195.51 2937.7 13.42 471.5 2001 
207.23 3057.5 11.02 421.9 2002 





لاختبار التعدد الخطي» نستعمل احتبار Farrar-Glauber‏ لهذا الغرض. — ys‏ 
مصفوفة الارتباطات بين المتغيرات المستقلة :С‏ 
7 099 1 


С=| 0.99 1 0.87 
0.87 0.87 1 


-95- 





1 0.99 0.87 
D=|0.99 1  0.87.0.0199 : D هذه المصفوفة‎ эде نحسب‎ 
0.87 0.87 1 


نحسب إحصائية Farrar-Glauber‏ 


y*- -|n-1-402k + D nD = T5 -1-200) 4 ДЕР = 46.26 


نلاحظ أن هذه الإحصائية أكبر تماما من القيمة المحدولة ауд‏ ”ر بدرحة Am‏ 
SU + D) - 6‏ و عليه نرفض Hy.‏ هناك تعدد حطي أي أن المتغيرات المستقلة مرتبطة 


1 الحلول المقترحة للتعدد الخطى: 

عند وجود التعدد الخطى» فإن الحلول تكون معتمدة على إمكانية إيجاد مصادر أخحرى 
للبيانات Де,‏ أهمية العوامل التي تسببت في ظهورهاء ثم على الهدف الذي من أحله езі‏ 
بتقدير الدالة تحت الدراسة» فإذا لم يؤثر май‏ الخطي بشكل Gé‏ على مقدرات 
النموذج» يقترح بعض باحثي القياس الاقتصادي إجمال وحوده 3{ النموذج» حيث < 
تحاشي التعدد الخطي بتوسيع حجم العينة» فمثلا ба‏ تحويل البيانات السنوية إلى بيانات 
موسمية أو شهرية إن أمكن ذلك» كما يمكن التخلص من التعدد الخطى بإسقاط (حذف) 
المتغير المسبب لهذا المشكل لكن هذه العملية يمكن أن GE‏ مشاكل أحرى» وهناك من 

إن وجود التعدد الخطي يجعل من الصعب فصل آثار المتغيرات المختلفة» asg‏ نحتاج إلى 
معلومات ioli‏ تساعدنا على فصل أثر كل متغير code gh‏ ويكون ذلك عن dub‏ فرض 
قيود على بعض لمعالم بناءا على المعلومات المسبقة للنظرية الاقتصادية. 
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2. الارتباط الذاتي بين الأخطاء: 
من بين الافتراضات الكلاسيكية التي وضعناها من قبل لتقدير معالم نموذج MAY‏ 
هو استقلال القيمة المقدرة لحد الخطأ في فترة زمنية معينة عن القيمة المقدرة لحد الخطأ في 
فترة زمنية سابقة WA‏ أي: 
Cov(é,,¢,)= 0, Vi # j‏ 
وإذا تم إسقاط هذا الافتراض op‏ ذلك يدل على وجود ما يسمى بالارتباط GN‏ حيث 
أن مصفوفة التباين-التباين المشترك УЕ(е)-О,жой‏ تحتوي على Жа‏ خارج 
القطر الأول و كنتيجة لذلك: 
О = E((B- B(B- B)) = XX)" XE(ee)XQCX)"‏ 
=(ХХ) (XQ, XXX)" 20 (NX)‏ 
يتم استعمال طريقة المربعات الصغرى المعممة GLS‏ لتقدير شعاع B ALY‏ والذي 
ينبغي أن يكون لديه نفس الخصائص الإحصائية لأي مقدر: 
B- (X07 X) Qro)‏ 
O; = (XO; X)"‏ 
عندما تكون الفرضيات الأساسية للنموذج محققة» فإن: 


Pase ола Oy) = (к) x) (xlor) y)= (X AT) = fs 


في هذه الحالة» المقدر المتحصل عليه بطريقة المربعات الصغرى المعممة هي نفسه المقدر 
بطريقة cols AE‏ الضغرف КЕР‏ 
1.2. أسبابه Š bo‏ كشفه 
LU NI Ley‏ الذاي من عدة أسباب منها: 
# إهمال بعض المتغيرات التفسيرية في النموذج المراد تقديره. 
Фф‏ الصياغة الرياضية الخاطئة للنموذج. 
Ф‏ عدم دقة بيانات السلاسل الزمنية. 
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Ы‏ وحوده يؤثر سلبا على نتائج المربعات الصغرى العادية من حيث: 
# سوف تكون المقدرات غير متحيزة. 

% تباین مقدرات النموذج سوف لا يكون أقل ما يمكن. 
لذلك تستعمل عدة اختبارات للكشف على هذا الاختلال منها ما يلي: 


2 اختبار درابين واتسوك et 1951) Durbin-Watson test‏ 1950(: 
يعتبر احتبار Durbin-Watson‏ من e‏ الاحتبارات الشائعة المستخدمة في اكتشاف 
الارتباط الذاتي من الدرجة الأولى حسب الشكل: 
E, = pe, tU, И, ~ N(0,o;)‏ 
ويهدف إلى احتبار الفرضيات التالية: 
H,:p =0‏ 
H,:p #0‏ 
لاحتبار فرضية العدم Ho‏ يجب حساب إحصائية دربين واتسون :DW‏ 


a2 
£,4 
1=1 


يمكن كتابة الإحصائية أيضا بدلالة مقدر معامل الارتباط cp‏ لدينا: 
уг «Y, 2‏ 
1-2 


mW 
DW - | 
^2 
2,85 
1=1 


п 
€,€,1 
1 
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oles‏ دم 





ومنه: DW = 2(1- ô)‏ 
حيث أن DW‏ تمثل القيمة المحسوبة للاختبار وتأحذ قيمها بين 0 و4. ويتضح من المعادلة 
السابقة أنه إذا كانت .DWz2 db p=0‏ 


ويوضح الشكل التالي قيم ‏ (القيم out‏ للاختبار)» التي تشير إلى وجود أو عدم 
وجود ارتباط ذاتي من الدرجة الأولى موحب أو سالب» أو تحعل نتيجة الاختبار غير 
محددة» tr iy‏ قيم كل من الحدين الأعلى والأدى ( (dudo) а.‏ في الجدول الإحصائي 
لتوزيع دربين واتسون. 


الشكل رقم (1): مناطق القبول والرفض لاختبار Durbin-Watson‏ 





d 2 4-а 2‏ 0 0 
4 0 >م p>0 L e p=0 p=0 0 e 4-d,‏ 
ارتباط ذاتي غير محدد عدم وجود ارتباط عدم وجود ارتباط غير محدد ارتباط ذاتي 
دلب (منطقة الشك) 2 Hd‏ قبول Ho‏ (منطقة الشك) موجب 
رفض Ho‏ رفض Ho‏ 


بالاعتماد على الشكل رقم (1) يمكن أن ُستخرج نتيجة اختبار DW‏ كالتالي: 

Ho يرفض‎ DW > 4- 4, أو‎ DW «d, إذا كانت‎ # 

** إذا كانت >DW >d,‏ نك -4 يقبل Ho‏ 

Ф‏ إذا كانت 4-d, > DW <4—d,‏ أو OSG d, > DW <d,‏ نتيجة الاختبار 
غير حددة» ومن ثم يجب إضافة بيانات أكثر. 

لا يمكن استعمال هذا الاختبار إلا في ظل الشروط التالية: 

# يجب أن يكون النموذج متضمنا للمعلم الثابت By‏ 

Er النموذج المقدر لا يتضمن متغيرات تابعة ذات فترات إبطاء كمتغيرات‎ Ф 





1- قد يتضمن هذا sl‏ £ من النماذج متغيرات تابعة ذات فترات إبطاء كمتغيرات مستقلة» سيتم التطرق إلى هذا sl‏ £ من 
النماذج في الفصل الرابع. 
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لا يختبر دربين واتسون إلا LUS‏ الذاتي من الدرجة الأولى. 
'Breusch-Godfrey j>! ..2.1.2‏ 
يرتكز هذا الاحتبار على مضاعف لاغرانج و الذي يسمح باختبار وجود ارتباط GIS‏ 
من درحة أكبر من الواحد. نموذج الانحدار GI‏ للأخطاء من الدرحة م يكتب على 
الشكل التالي: 
E, = бё, + 38 s Font DE, + u,‏ 
ليكن النموذج العام حيث أن الأخطاء مرتبطة ذاتيا: 


Y, = Po + BX a +...+ كلق‎ + ре, + 6وم‎ > +..+0,6,, Tu, 


: lax YI هذا‎ ed Y هناك ثلاث حطوات‎ 


4 تقدير النموذج العام بطريقة المربعات الصغرى é‏ حساب البواقي г,‏ 


ê, = +) Fa FAST ES Totg ue. +u, 
باستعمال هذه‎ of Si . ۸7 حساب معامل التحديد الخاص هذه المعادلة‎ é 
مشاهدة.‎ p المعادلة» سنفقد‎ 


# فرضية استقلالية الأحطاء Ho‏ التي ينبغي احتبارها هي: 








p. =...= р, > 0‏ = يرم Ay:‏ 
الإحصائية RS LM=(n-p)xR°‏ توزيع “ير بدرحة حريةم. إذا كان 
(n- p)x Е‏ أكبر من yt (p)‏ (القيمة الحرجة لتوزيع ”بر بنسبة معنوية UB (a‏ 
نرفض Hy‏ فرضية استقلالية الأخطاء. 


.Godfrey (1978) 5 Breusch (1978) أنظر‎ -1 
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2.2. طرق التقدير في حالة وجود ارتباط 3\3 بين الأخطاء: 
إذا أخذنا بعين الاعتبار الارتباط ЫЛ‏ بين الأحطاء» النموذج الخطي العام يكتب 
على الشكل التالي: 


Y= ХВ += 





ê, = PE, FU, 0|<1 مع:‎ 


а‏ هذه المعادلة عن سيرورة الانحدار الذاتي من الدرجة الأولى AR(I)‏ الذي يحقق 
الفرضيات التالية: 
E(u,)= 0‏ 
Е(и?)=с‏ 


соу(и,,и,) = 0, Vtt 


2 Vi 


u? 


cov(u,,£, 1) = 0, Vf 
يساويه» نحصل على:‎ K Z, من نموذج الانحدار الذاتي» نعوض‎ 
€, = P(PE, > +U,,)+U, pe, , + pu, +u, 
Да نعوض ,6 بما يساويهاء نحصل‎ 
E, = p! (pe, +и,,)+ PU, +u, = pe, + D u, , + pu, , +u, 
في الأخير» لدينا العادلة:‎ 
E, =U, + Du, + О и, + pou, +... 

تؤول هذه السيرورة إلى الصفر لأن: 1 > |م|. 
نقوم ОУ‏ بدراسة сайғақ‏ . ,ع 
لدينا 3E(e,)=0‏ بتربيع الخطأ ce,‏ نحصل على: 

єр =u + pu}, + pur, + p^u , +...‏ 
ثم بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين: 

E(e;)= Eu; )+ p E(u? ,)+ p'E(u? ,) + p E (ues) +... 


JDE 


u? 


E(u?) = Br) = Е(и; ,) = E(u ,) =...= o Vt tof نعلم‎ 





var(e,) = E(e?) = (1+ p? + р + p° +..)o2 ومنه:‎ 
2 

var(g,) = Ele y= i 0, s إذن:‎ 
=P 


وباستعمال си, айа»‏ نقوم بحساب التباين المشترك ce, Ш‏ لدينا: 


2 3 2 3 
EEn 5 (u, + pu, + PU,» + م‎ u, +... + pU, +P U3 T P М, +... 


+ وجلا P+ PU, tp‏ = 
بإدحال التوقع الرياضي على الطرفين» نحصل في الأخير على: 


E(e,2,,) = 2% 








1- p? 
E(&,&, >) Tai نفس الشيء‎ 
26° 
E(é,é,,) = P 5 
1-р 
Е(ее, )- o Мыйз ы العامة‎ ШШ ق‎ 


مصفوفة التباين-التباين المشترك للأخطاء Q‏ حالة وجود ارتباط (УЗ‏ من الدرحة 


الأول تكب غلى الشكل s didi‏ 


2 n-l 


1 م م‎ i, À 

| E p 1 Ж ua pF 

p p X wg‏ درم = а О,‏ 1م 
p n-l p n-2 p n-3 LÍ 1‏ 


نذكر أن مقدر طريقة المربعات الصغرى يكتب على الصيغة التالية: 


B- (Хорх) ХОТУ) 


=102= 


و هذا يعني أن معكوس مصفوفة التباين-التباين المشترك للأخطاء معرف كما يلي: 
-p б бо oe m Ü‏ 1 
-p «p? -p 0 . . 0‏ 


ЛІ OM x M 0 
0 a ies es o5. l+ -p 
Ü & 2 a © ee 4 





من الملاحظ أن قيمتي p‏ و о,‏ غير معروفتين وهذا يعني أنه ينبغي إيجاد مقدر لكل 
منهما وذلك بالبحث عن مصفوفة cu M‏ النموذج MY = МХВ+ Me‏ 824 
جميع الفرضيات الأساسية. 
لدينا: 

E((Me)(Me) ) = Е(Мєє M ) = ME(ee )M = MO,M = o2l 
B=(X'M'MX)'X'M'MY كما يلي:‎ BLUE إذن 244 المقدر‎ 


و بالنتيجة التالية: MMz40j-0;0; WA‏ 
نحصل على المصفوفة: 

0 0 0 1 م- 

0 -p 1 0 0 

|e 0 =p d 0 


0 0 0 0 -p 1 





التي تعتبر كاستنتاج للمصفوفة: 
p -p 0 0 as xs 0‏ 
-p 1+р? -p 0 ... és 0‏ 
= 2 — 
E uw 5 0‏ م+1 MM = 0 p‏ 
l+ -p‏ 
-p 1‏ 0 0 
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و هي نفسها المصفوفة СО)‏ وعليه Jag‏ طريقة ole M‏ الصغرى —¿ إلى 
طريقة المربعات الصغرى العادية» حيث يتم تقدير النموذج العام المصحح من الارتباط 
gli‏ عن طريق تحويل المتغيرات عن طريق شبه الفروقات من الدرجة الأولى» لدينا: 


Y, — py, Х,,- PX; 
ANE و‎ MX = X, - PX); 
Y= phi X as pX, u; 


حيث. 4 JS БЕЛЕ‏ 
عند استخدام شبه الفروقات» نفقد المشاهدة الأولى لكل متغير ولتجنب ضياعهاء 
نضع: 
Y=Yyl-p°‏ 
X; = X, J1- p°‏ 
يكتب النموذج المصحح على النحو التالي: 
BX) - PX 3) + EX, - PX 43) + t f, (X, = PX 44) * €, — PE;‏ + زم -7,)1 = Y, — рї,‏ 
كما ذكرناء يتم تقدير النموذج الأخير بطريقة المربعات الصغرى العادية. المشكل 
الأساسي الذي نواحهه يتمثل في تقدير معامل الارتباط GIL‏ بين الأخطاء من الدرحة 


الأولى. هناك إذن عدة طرق للتقدير منها ما يلي: 


o $449 .1.2.2‏ عن طريق إحصائية :Durbin-Watson‏ 

الخطوة الأولى: تقدير م انطلاقا من إحصائية (DW‏ حيث: P=1-DW/2‏ 

ا لخطوة الثانية: تقدير النموذج التالي بعد إجراء التعديلات على المشاهدات بحساب شبه 
الفروقات: 


Y Е ÓY, | =f1-p)+ B.CX, -ÊX su) + A(X 2 -ÊX trust By (X, — fX, x) tu, 
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أي: Y' =B +B, X, + BX tot BX, +u,‏ 
ДЫШ‏ المقدرة بطريقة المربعات الصغرى هي: Biss By‏ و B = PAP)‏ 
2 تقدير о‏ بطريقة :Theil-Nagar‏ 
اقترح Theil‏ و Nagar‏ تقديرا ل . م من خلال العلاقة التالية: 
n” [1- (DW /2)]+ (k +1)‏ 
n? -(k +1)‏ 
حيث k‏ هي عدد المتغيرات المستقلة. نستخدم نفس الخطوات لتقدير معام pied‏ 


بطريقة المربعات الصغرى. 


p= 





Cochrane-Orcutt ài Je .3.2.2 

اقترح Cochrane‏ و Orcutt‏ تقديرا بإعطاء قيمة ابتدائية ل . م بواسطة القيم المقدرة 
لحد الخطأ. 

الخطوة الأولى: إعطاء قيمة ابتدائية لمعامل الارتباط وذلك بتقنية تقدير مباشرة: 


.. © А ( p _ 6,6,1 
. ы == ^2 
2,85 





Po = À 
بطريقة المربعات الصغرى العادية:‎ Jul الخطوة الثانية: تقدير النموذج‎ 
Y -ÀY,-A(0-2)-*8(, =D A OPAC, е A as) й. (Xx -ÊX ш) tu, 
‚$ = 0,0-0) 3 Piss Pr : لمعا لم المقدرة هي‎ 


الخطوة الثالثة: إعادة تقدير م ببواقى تقدير حديدة Âl‏ حيث: 
EP =Ү,- В - АХ -..- В.Х‏ 
© 2:25 
B o:‏ 
الخطوة الرابعة: تقدير النموذج التالي على المتغيرات ذات شبه الفروقات: 
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Y, -AY,-A-5)* Bn - AX) * AUG - AX |„)+...+ BUG АХ) +4‏ 
ثم نعيد تقدير م مرة أخرى ببواقي تقدير EO Rude‏ فنحصل على تقدير ل . يم . 
نكرر العملية مرات أخرى إلى غاية سكون مقدرات النموذج (عادة نكرر العملية ثلاث 


او اربع مرات). 


:Hildreth-Lu 4 b .4.2.2 

الخطوة الأولى: تحديد نوع الارتباط (موحب أو سالب) بواسطة إحصائية Durbin-‏ 
Watson‏ . 

الخطوة الثانية: نحدد Vis‏ للقيم الممكنة لمعامل الارتباط م . نختار قيما تنتمي إلى ا حال 
]0.1[ إذا كان المعامل موجبا و قيما تنتمى إلى هذا J‏ [1,0-] إذا كان سالبا.على 
سبيل المثال يكون ро = {0.15 0.2; ...; 0.9; PL‏ إذا اعتبرنا of‏ معامل الارتباط موجب 
فيتم اختيار درحة ple‏ 0.1 أو 0.01 ومع كل قيمة يتم تقدير النموذج: 
L =D; =B(-2)+B (X, -ÊX 1)+8, (X, -PX i) B, (X, —DX, 11) tu;‏ 
ونأحذ قيمة م القيمة التي عندها يكون مجموع مربعات البواقي уй‏ أصغر ما يمكن. 
مثال 2: 

نقوم بدراسة العلاقة بين معدل الفائدة طويل الأحل 7 بدلالة معدل الفائدة قصير 


.X, Je MI‏ الجدول QUI‏ يحتوي على معطيات شهرية لمعدلات الفائدة في الولايات 
المتحدة الأمريكية. 
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الجدول (2: معدلات الفائدة قصيرة و طويلة Je M‏ 







































































X, Y, السنة‎ X; Y, السنة‎ 
5.61 7.05 2005:4 TTI 6.56 2004:1 
5.23 7.01 2005:5 7,12 6.54 2004:2 
5.34 6.86 2005:6 7.96 6.81 2004:3 
6.13 6.89 2005:7 8.33 7.04 2004:4 
6.44 7.11 2005:8 8.23 7.1 2004:5 
6.42 7.28 2005:9 7.90 7.02 2004:6 
5.96 7.29 2005:10 7.55 7.18 2004:7 
5.48 7.21 2005:11 8.96 7.33 2004:8 
5.44 7.17 2005:12 8.06 7.30 2004:9 
4.87 6.93 2006:1 7.46 7.22 2004:10 
4.88 6.92 2006:2 7.47 6.93 2004:11 
5.00 6.88 2006:3 7.13 6.77 2004:12 
4.86 6.73 2006:4 6.26 6.68 2005:1 
5.20 7.01 2006:5 5.50 6.66 2005:2 
5.41 6.92 2006:6 5.49 6.77 2005:3 

المطلوب: 


- تقدير انحدار معدل الفائدة طويل الأحل Y,‏ على معدل الفائدة قصير الأحل é‏ 
اختبار استقلالية الأخطاء معتمدا على مختلف الإحصائيات المذكورة سابقا. 
- تصحيح النموذج من الارتباط الذاتي إن وحد. 
الخطوة الأولى: تقدير النموذج بطريقة المربعات الصغرى» نحصل على النتائج باستعمال 
البرنامج 5.04 ‘RATS‏ 


-107- 





Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable ¥ 


Usable Observations 30 Degrees of Freedom 28 
Centered R**z 0.045527 R Bar **2 0.011750 
Uncentered R**z 0. 999068 T x R**z 29,972 
Mean of Dependent Variable 6.9723333333 


Std Error of Dependent Variable 0. 2217200617 


Standard Error of Estimate 0.2204215930 
Sum of Squared Residuals 1.3603 990021 
Regression F (1,28) 1.3448 
Significance Level of F 0.25598417 
Durbin-Watson Statistic 0.446190 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
dich k ccc d 8 h ККИ ИЛИИ $ f $ W T T T 
1. Constant 6.72862825D2 П,2139755259 31.43577 0. 00000000 
2. X П.П377882507 П.03258586528 1.15965 0.25598417 


الخطوة الثانية: احتبار استقلالية الأخطاء 

نلاحظ أن إحصائية دربين-واتسون التي تساوي 0.4461 تقع في منطقة رفض Hy‏ 
أي а, =1.35;1, =1.49 Se 0> 217 «d,‏ بنسبة معنوية 0.05( n=30‏ و 
Où k=l‏ هناك ارتباط ذاق موجب بين الأخطاء. يمكن التأكد من ذلك باستعمال 
إحصائية .Breusch-Godfrey‏ لدينا المعادلة الوسيطية المقدرة: 


ê, =-0.07+ 0.014.X, + 0.932, , — 0.358. , 
(5.44) (2.08) 


R? = 0.6077‏ 
القيم التي بين قوسين هي قيم ستيودنت. تحت ظل قبول فرضية استقلالية الأخطاء CH,‏ 
معاملا ,8 ,رب يساويان معنويا الصفر. نلاحظ أن إحصائية مضاعف لاغرانج: 
LM = (n—2)x R? = (30-2)x0.6077 217.0168‏ 
أكبر АШ‏ من القيم ة الحرجة لتوزيع ”بر بدرجة >¿ 3 2 و نسب spasi‏ ة 0.05 
e Zoos (2) = 5.99)‏ أي نرفض الفرضية Hy‏ و هذا يعني أن الأخطاء مرتبطة ذاتيا. 
الخطوة الثالثة: تصحيح النموذج في حالة الارتباط الذاتي بين الأخطاء 
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الطريقة الأولى: نستعمل طريقة دربين-واتسون المباشرة حيث نقوم أولا بحساب 
معامل الارتباط ps1- 7 =1-04461/2 = 0.7769 ом‏ ثم نحول المتغيرات 
الأصلية إلى متغيرات ذات شبه الفروقات: 
Y, =Y,- PF‏ 
X; = X, — PK,‏ 


أما المشاهدة الأولى لكل منهما يتم حسابما كما يلي: 


Y. =Y. J1— 0° 
X; = X J1- 0° 


البيانات المحولة تظهر في الجدول أدناه: 


الجدول (3): المعطيات الإحصائية المحولة 



















































































Y, -Y,- fY,, X; = X, - لام‎ Y, X, السنة‎ 
2.60 4.89 6.56 7.77 2004:1 
1.44 1.08 6.54 7.12 2004:2 
1.72 2.42 6.81 7.96 2004:3 
1.74 2.14 7.04 8.33 2004:4 
1.63 1.75 Tal 8.23 2004:5 
1.50 1.50 7.02 7.90 2004:6 
1.72 1.41 7.18 7.55 2004:7 
1.75 3.09 7.33 8.96 2004:8 
1.60 1.09 7.30 8.06 2004:9 
1.54 1.19 7.22 7.46 2004:10 
1.32 1.67 6.93 7.47 2004:11 
1.38 1.34 6.77 Tl23 2004:12 
1.42 0.70 6.68 6.26 2005:1 
1.47 0.63 6.66 5.50 2005:2 
1.59 1.21 6.77 5.49 2005:3 
1.79 1.34 7.05 5.61 2005:4 
1:93 0.87 7.01 5.23 2005:5 
1.41 1.27 6.86 5.34 2005:6 
1.56 1.98 6.89 6.13 2005:7 
1:75 1.67 7.11 6.44 2005:8 
1.75 1.41 7.28 6.42 2005:9 
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Y, = Y, = DY... Xx; -X,-fX,, Y, X, لسنة‎ 
1.63 0.97 7.29 5.96 2005:10 
1.54 0.84 7.21 5.48 2005:11 
1.56 1.18 7417 5.44 2005:12 
1.35 0.64 6.93 4.87 2006:1 
1:53 1.09 6.92 4.88 2006:2 
1.50 1.20 6.88 5.00 2006:3 
1.38 0.97 6.73 4.86 2006:4 
1.78 1.42 7.01 5.20 2006:5 
1.47 1:27 6.92 5.41 2006:6 











نقوم OV‏ بتقدير النموذج الحديد Ү = 60 + BX; tu, JA‏ بطريقة ole‏ 
الصغرى حيث В-д)‏ = :8و де,‏ بع = hat cu,‏ على النتائج التالية: 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 


Dependent Variable DY 


Usable Observations 30 Degrees of Freedom 28 
Centered R**z 0. 669552 R Bar **z 0. #57751 
Uncentered R**2 0.993275 Tx E**Z 29.798 
Mean of Dependent Variable 1.5983333333 
Std Error of Dependent Variable 0,2343013562 
Standard Error of Estimate П.1370711912 
Sum of Squared Residuals 0.52 60783205 
Regression Fii,26) 56.7335 
Significance Level of F 0.00000003 
Durbin-Watson Statistic 1.755006 
Variable Coeff Std Error T-Stat 5131111 
ee W W W W W W W W W W W h W W 9 N W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W 9 W W W W h W W TW h W W W W W W W W W W W W W W W T W W W 
1. Constant 1.2586503473 0.0515759131 24.403585 0, 00000000 
2. DX 0.2298775453 0.0305194494 7.53217 0. 00000003 


حيث وضعنا ` DY =Y‏ و DX = X°‏ . الثابتة المقدرة تحسب كما يلي: 


Жж 
Bo 


1.2584 





B; =B,A-p)=> д, = 


(I-5) 1-0.7769 `` 


نلاحظ أن النموذج المصحح من الارتباط الداني مقبول إحصائيا حيث أن له قدرة 





تفسيرية عالية وللمعالم معنوية إحصائية. يمكن القول أن إحصائية دربين-واتسون تشير إلى 
استقلالية تامة بين الأخطاء حيث تقع في منطقة قبول الفرضية H,‏ و GWE‏ تم التخلص 
من الارتباط الذاتي وذلك بتصحيح النموذج وفق طريقة دربين-واتسون. 
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-Cochrane-Orcutt و‎ Hidreth-Lu Lå b الثانية:‎ 22, Jal 

في هذه الحالة يتم تقدير شعاع المعالم В‏ و م بالطريقة التكرارية. النتائج معطاة أيضا 
باستعمال نفس برنامج الكمبيوتر: 

:Hidreth-Lu à; e; التقدير‎ .1 


Regression with АРІ - Estimation by Hildreth-Lu Search 
Dependent Variable Y 


Usable Observations 29 Degrees of Freedom 26 
Centered R**z 0. 674999 R Bar **z 0.642588 
Uncentered R**z 0.999713 T x R**Z 26,992 
Mean of Dependent Variable 6.3865517231 
Std Error of Dependent Variable 0.211276324342 
Standard Error of Estimate 0. 1249947567 
Sum of Squared Residuals 0.4062161140 
Durbin-Watson Statistic 1.624322 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
hhh 
1. Constant 6.2130001242 0,.2819342680 22.03705 0,00000000 
2. X 0.1319715005 43ل . لا‎ 55599 3.05852 0.00510365 
ЖЕЛКЕ k k k * o o * * o $ $ ko o ik k ck ee o oo koh ch hok kW 4 
3. EHO .لا‎ 555553559 0,0987214671 7.65344 0,00000004 


2. التقدير بطر 22 :Cochrane-Orcutt‏ 





Regression with АВ1 - Estimation by Cochrane-Orcutt 
Dependent Variable ¥ 


Usable Observations 29 Degrees of Freedom 26 
Centered R**2 0.674959 R Bar **z 0. 649959 
Uncentered R**2 0.999713 T x R**2 28.992 
Mean of Dependent Variable 6.986655172441 
Std Error of Dependent Variable 0.211242763232 
Standard Error of Estimate 0. 1249947667 
Sum of Squared Residuals 0.4062161140 
Durbin-Watson Statistic 1.624321 

Variable coeff std Error T-Stat Signif 
ЖЕТЕКТЕР ir r T ЕТЕК ЕТТТ ЕТЕККЕ ТЕВЕ ЕЕ W T W T W T W T W Қ 
1. Constant &.2130007490 D.2813340161 28.03707 0. 00000000 
à. X П.1310713411 0.043148835853 3.05851 0.00510367 
ГЕННЕН T 8 k 8 k 8k W 8k W f W T W T W T W T W T $ $ Ñ W $ W $ CT 
3. EHO لا‎ 7555574469 0.0987215179 7.65342 0.00000004 
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сыз‏ من خلال هذه النتائج أن طريقتي Hidreth-Lu‏ و Cochrane-Orcutt‏ تعطيان 
تقريبا نفس النتائج إلى حد بعيد. و في هذه الحالة أيضا تخلصنا من مشكل الارتباط GI‏ 
بين san‏ حيث إحصائية دربين-واتسون تشير إلى استقلالية تامة بين بواقي التقدير. 
تحدر الإشارة في الأحير إلى أن هاتين الطريقتين المبنيتين أساسا على الأسلوب التكراري 
تعطيان أحسن النتائج بالمقارنة مع الطريقة المباشرة لدربين-واتسون. 
3. عدم تجانس تباين الأخطاء :Heteroscedasticity‏ 
1.3 طبيعة عدم ثبات تباين cela‏ أسبابه وآثاره: 

إذا كانت فرضية WE‏ التباين غير محققة» Ор‏ مصفوفة التباين-التباين المشترك 
للأخطاء تعرف كما يلي: 


б. 0 0 
с? 
Q = Е(гє)= ع‎ oI, 


О 8.‏ 0 
من الملاحظ of‏ تباينات الأخطاء ليست ثابتة على القطر الأول وبالتالي تباين الأخطاء 
مرتبط بقيم المتغير المستقل كما يظهر الشكل (3-3). 
يوضح الشكل رقم (2) العلاقة المتوقعة بين المتغيرين التابع Y‏ والمستقل GX‏ حالة ثبات 
تباين الخطأء ويلاحظ من خلال هذا الشكل أن تباين حد الخطأ لا يعتمد على قيم X‏ 
الشكل رقم (2) الشكل رقم (3) 


ثبات تباين الخطأ في نموذج الانحدار البسيط عدم ثبات تباين الخطأ في نموذج الانحدار البسيط 





ويوضح الشكل رقم (3) حالة عدم ثبات التباين لحد الخطأ Vi‏ ,#07 (5)67» حيث 
نلاحظ أن زيادة X‏ سوف تؤدي إلى زيادة تباين حد الخطأء ويرتبط هذا المشكل ببيانات 
المقطع المستعرض Cross-section date‏ أكثر من بيانات السلسلة الزمنية Cross-series‏ 
date‏ حيث أن الأولى عبارة عن بيانات يتم تجميعها عن متغير ما في لحظة زمنية معينة 
(مثال: بيانات الإنفاق الاستهلاكي عند مستويات Айше‏ لدخول الأفراد لسنة 2005(« UÍ‏ 
بيانات السلسلة الزمنية فيتم تجميعها عن متغير ما عبر فترة زمنية معينة. وهناك عدة أسباب 
لعدم تحانس تباين حد الخطأ منها تحسن أساليب تجميع البيانات» وهذا JE‏ من الأخطاء 
المرتكبة في القياس» ومن ثم سوف يقل تباين حد الخطأ. 
ويترتب على مشكلة عدم ثبات التباين عددا من UY‏ تفل Sa‏ 
1. تبقى المعالم المقدرة باستخدام المربعات الصغرى متصفة بعدم التحيز والاتساق» 
ولكنها تفقد صفة الكفاءة. 
2 تصبح التباينات المقدرة وكذلك التباينات المشتركة Covariances‏ الخاصة بالمعا لم 
المقدرة متحيزة وغير متسقة» ولذا Ob‏ احتبارات الفرضيات لا تصبح دقيقة أو 
ملائمة. 
3 بالرغم من أن التنبؤات القائمة على أساس ALM‏ المقدرة باستخدام المربعات 
الصغرى العادية تظل غير متحيزة» إلا أتما تفقد صفة الكفاءة» وهو ما يعني МЇ‏ 
o S‏ أقل مصداقية من التنبؤات الأخرى. 
في حالة عدم تحانس تباين Ша)‏ مقدر BLUE‏ بطريقة المربعات الصغرى المعممة 
Ê= (XQ; X) (XO; Y)‏ 
Q,- (XO X) '‏ 
عكس تصحيح النموذج من الارتباط ¿QI‏ لا توحد منهجية موحدة للتصحيح من 
عدم ثبات تباين الأحطاءء فالطرق مختلفة مرتبطة بسبب وجود هذا المشكل. 
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2.3 اختبارات اكتشاف عدم تباین الخطأ: 
يتم اكتشاف عدم ثبات تباين sas I‏ بواسطة عدة احتبارات منها ما يلي: 
:Goldfeld-Quandt (1.1.2.3‏ 
بافتراض النموذج QU‏ #,...,2-1,,ع + ,8 + ,6 «у=‏ يمكن LAS ls‏ 
استخدام اختبار Goldfeld-Quandt‏ في اكتشاف عدم ثبات تباين الخطأ من خلال 
الخطوات التالية: 
٭ ترتيب مشاهدات X‏ ترتيبا تصاعديا. 
# استبعاد المشاهدات الوسطى لكل من X‏ و ÈY‏ تكوين مجموعتين من المشاهدات 
بحيث يكون لكل de get‏ على حدا معادلة خاصة بها كما يلي: 
1. المجموعة الأولى: وتتمثل في المشاهدات الخاصة JS‏ من X‏ و ۲ الواردة 
قبل المشاهدات التي تم استبعادهاء والمعادلة الخاصة بمذه المجموعة هي: 
ع ل Y, =a+bX,,‏ 
2 المجموعة الثانية: وتتمثل في المشاهدات الخاصة JR‏ من X‏ و Y‏ الواردة 
بعد المشاهدات التي تم استبعادهاء والمعادلة الخاصة بمذه المجموعة هي: 
Y =c+dX,,+&;‏ 


+ تقدير معاملات المعادلتين السابقتين باستعمال ole M‏ الصغرى: 


Y = û لقع‎ 
Y, = ë+ dX,, 

Ф‏ الحصول على القيم المقدرة لحد الخطأ: 
=Y, =Y,‏ 


£ - 
ё 2 Y, - E, 


Ф‏ إيجاد القيمة Buses‏ لإحصائية ۴ كما يلى: 
m‏ 
>š,‏ 
ды) +‏ درجات الحرية: )+ )2 - Dp! m‏ 
2 
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حيث th‏ عدد المتغيرات المستقلة» іт‏ عدد المشاهدات المستبعدة. 
Ф‏ إيجاد القيمة ШАА‏ لإحصائية F‏ عند درحات الحرية لكل من البسط cells‏ 
ومستوى معنوية معين. 
Ф‏ مقارنة بين القيم المحسوبة لإحصائية F‏ والقيمة Шала‏ ها: 
- فإذا كانت المحسوبة أكبر من F‏ المحدولة» نقبل الفرضية البديلة أي 
فرضية عدم ثبات تباين الأخطاء. 
- أما إذا كانت F‏ المحسوبة أقل من AA F‏ يتم قبول فرضية العدم. 
لاحظ أن احتبار Goldfeld-Quandt‏ لا يمكن تطبيقه إلا في حالة ما إذا كانت إحدى 
المتغيرات المستقلة هي المسببة في وجود مشكلة عدم OLS‏ تباين حد الخطأ. 
2.2.3 اختبار ‘White‏ 
اقترح (1980) White‏ اختبارا يعتمد على العلاقة بين مربعات البواقي و جميع 
المتغيرات المستقلة و كذا مربعاتما. يمكن إبراز حطوات هدا АУ‏ كما يلي: 
4 تقدير النموذج العام ء Y= X6+‏ بطريقة المربعات الصغرى العادية ثم حساب 
مربعات البواقي 22„ 
„дй #‏ المعادلة الوسيطية التالية: 
BX, +G X +.. BX, ra X, +u,‏ + ,6 = & 
ثم حساب معامل التحديد الخاص ods‏ المعادلة R‏ . 
Ф‏ فرضية ثبات تباين الأحطاء Ho‏ التي ينبغي اختبارها هي: 


H; : P =m, = В =...= ,نه‎ = В, =0 





إحصائية مضاعف لاغرانج LM=nxR‏ تتبع توزيع Y!‏ بدرحة > .2kÀ‏ إذا 
كان nx В?‏ أكبر من 77(2k)‏ (القيمة الحرحة لتوزيع ”بر بنسبة معنوية UB (a‏ 
نرفض Ho‏ أي إذا كان هناك على الأقل معامل واحد من معاملات المعادلة الوسيطية 
يختلف معنويا عن الصفر Ob‏ تباين الأخطاء غير متجانس. 
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3 اختبار ثبات التباين الشرطي للأخطاء :ARCH-LM‏ 

تسمح تماذج "ARCH‏ بنمذجة المتغيرات للمالية التي تحتوي على تباين شرطي غير 

ثابت للأخطاء العشوائية حيث أن التطاير الشرطي الذي يعبر في الغالب عن المخاطرة 

غير ثابت. يعتمد إذن هدا الاختبار على مضاعف لاغرانج LM‏ خطوات الاختبار 

Sus 

„АБ 4‏ النموذج العام X8+‏ =۲ بطريقة المربعات الصغرى العادية ثم حساب 

مربعات البواقي 27 . 
تقدير المعادلة التالية: 
+0ë + ...+ 0 ë + u,‏ ,0 = & 
مع Glo‏ معامل التحديد الخاص әда‏ المعادلة R‏ نفقد في هذه الحالة q‏ 

مشاهدة. 

Ф‏ فرضية ثبات التباين الشرطي للأحطاء Но‏ التي ينبغي احتبارها هي: 

Hd =й == 10 

‚4% بدرحة‎ Y! ROS RS LM =(n-q)x R° BEY إحصائية مضاعف‎ 

إذا كان (n-q)x R°‏ أكبر من )4( y^‏ (القيمة الحرحة لتوزيع ”بر بنسبة معنوية CO‏ 

فإننا نرفض Ho‏ أي إذا كان هناك على الأقل معامل واحد من معاملات معادلة 

ARCH‏ يختلف معنويا عن الصفر فإن التباين الشرطي للأخطاء غير متجانس. 
ikte .3‏ عدم ثبات تباين حد الخطأ: 

من أبرز الطرق المستخدمة لتصحيح المشكلة هي طريقة المربعات الصغرى ДІ‏ >= 
وتقوم هذه الفكرة على إعطاء القيم ذات الانحراف الأقل على خط الانحدار وزنا أكبر من 
القيم ذات الانحراف الأكبر في تقدير العلاقة محل الاعتبار” . ويتوقف شكل النموذج 
الأصلي حول على نمط عدم ثبات التباين المكتشف في النموذج الأصلي المقدر. 





Engle (1982)‏ -1 
2- عبد القادر محمد عبد القادر sde‏ 1990« ص 452 


=[1б= 


وبفرض أن النموذج Le!‏ كان كما يلي: Ob Y =p +AX,+8,i=l...n‏ 
هناك عدة أنماط (افتراضات) لعدم ثبات تباين celle‏ ويختلف النموذج أو المعادلة الحولة 
من افتراض إلى آخر. 

pire الافتراض يتم تحويل‎ ub, E(e)9o]7x? الافتراض الأول:‎ Ф 

الأصلي إلى الشكل التالي: 


Y P, 8 1 
—=-—+f,+—= + B, +06, 
X X B x. Poy ne 





i i i 


حيث: Ө,‏ عبارة عن حد Jya Ш‏ ا 


1 


ааа та و‎ ee على‎ 


X 
aqa 
يتم الحصول على النموذج الأصلي‎ X, المقدرة السابقة في‎ ШЫМ وبضرب المعادلة‎ 
ويتضح مما سبق أن الحد الثابت في‎ co? التباين‎ coU عدم‎ thle بعد‎ Ê = À, + BX, 
هو عبارة عن ميل معامل الانحدار للنموذج الأصلي» وميل معامل‎ (B) dst النموذج‎ 
الانحدار للنموذج المحول هو عبارة عن الحد الثابت في النموذج الأصلي.‎ 


Y 
X 





i 





pie) لهذا الافتراض يتم تحويل‎ Ub, Ele?)=07 x, الافتراض الثاني:‎ Ф 
الأصلى إلى المعادلة التالية:‎ 


Y _ Bo 82.7. 
ЯШИ; SAPE De a EE 








€i 
Мх, 
Y, 


l . L 48 
cole A بواسطة‎ X, қ الحدا‎ Gym بنفس الحالة الأولى‎ 
> بو‎ y D على‎ x ^ نجري‎ d! و بنفس‎ 


الصغرى العادية. 


حيث ,© عبارة عن حد الخطأ المحول Жыра‏ 











em 


الافتراض الثالث: cE(e2)- o? Y?‏ وطبقا لهذا الافتراض تكون المعادلة 4 )3 


من الشكل: 
26 
Y,‏ 


LN 





. €, 1 X 
1 + 1 = + 1 + 
oe By Y В, Y p 


i i i 


IX 


الافتراض الرابع: |& 
dhe wl‏ لبواقى طريقة المربعات الصغرى العادية» Eby‏ لهذا OSG‏ المعادلة 


المقدرة كما يلي: 


Led) ويتضمن هذا الافتراض أن تباين حد‎ cE(e2)- о? 








Y, 


ё; 





x. €‏ 1 
“ТЕГ ҮЕ el‏ 
الافتراض الخامس: التحويلات اللوغاريتمية» إن تحويل النموذج الأصلي إلى 
الصيغة اللوغاريتمية المزدوحة سوف يؤدي غالبا إلى تقليل درجة عدم ثبات تباين 
حد الخطأء ومن ثم Eb‏ لهذا الافتراض OSG‏ المعادلة Voth‏ المناسبة للنموذج 

الأصلي كما يلي: ,ع + LnY, = By «Діл,‏ 


























Ф, 
%» 


Ф, 
%» 


مثال 3: 





}13 كان لدينا 31 مشاهدة تتعلق بالدحل X,‏ الادخار 7 و المطلوب اختبار تجانس 
تباين الأخطاء للنموذج ,ع + ,×8 + ر8 = LY,‏ الحدول ем SW‏ تطور كل من 
الدحل و الادخار خلال 31 سنة. 


الجدول (4): المعطيات الإحصائية حول الادخار و الدخل خلال 31 سنة 





4 X 






































t t 1 
264 8777 1 
90 9954 2 
122 10979 3 
588 15522 4 
779 18575 5 
1222 21163 6 
1654 25604 7 
1400 26500 8 
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Y, X, i 
1829 27670 9 
2200 28300 10 
2017 27430 11 
2105 29560 12 
105 9210 13 
107 11912 14 
503 13499 15 
898 16730 16 
819 19635 17 
1702 22880 18 
1600 28150 19 
2450 32500 20 
2570 35250 21 
1720 33500 22 
1900 36000 23 
131 10508 24 
406 12747 25 
431 14269 26 
951 17663 27 
1578 24127 28 
2250 32100 29 
2100 36200 30 
2300 38200 31 





نستعمل أولا اختبار Goldfeld-Quandt‏ لهذا الغرض. نقوم gmba Vol‏ طريقة 
cols M‏ الصغرى لتقدير دالة الادخار الكلى» نحصل على النتائج التالية: 


Ў, =-649.71+ 0.08X, 
(-5.46) (17.26) 
R? = 0.911; RSS =1798234.34; DW =1.49 


القيم التي بين قوسين هي قيم ستيودنت. لتطبيق هذه الإحصائية نتبع الخطوات التالية: 
الخطوة الأولى: يتم ترتيب المشاهدات ترتيبا تصاعديا حسب قيم الدخل X,‏ . 
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الخطوة الثانية: بما أن ste‏ المشاهدات هو 31 فإنه يتم اختيار әде‏ المشاهدات المستبعدة 
cm =9‏ و هي تقع بين القيمتين ñ‏ و | لكي يكون عدد المشاهدات المتبقية زوجياء 
حيث تحذف المشاهدات التسع من الجزء الأوسط من المشاهدات بعد ترتيبها و عليه 
نحصل على مجموعتين كل منهما يساوي 11 أي 11= 


الخطوة الثالثة: نقوم بتقدير النموذج على الجزء الأول من المشاهدات بعد ترتيبها تصاعديا 
و استبعاد ا مجموعة ст‏ لدينا: 


п-т 





A 


Ê = —738.84 + 0.08X. 
R? = 0.78; RSS, =144771.5;n=11 
الخطوة الرابعة: نقوم بتقدير النموذج على الجزء الثاني من المشاهدات بعد ترتيبها تصاعديا‎ 
لدينا:‎ ст و استبعاد ا مجموعة‎ 
Y, =-1050.79 + 0.032 X, 
R? = 0.16; RSS, = 7698993; n = 11 


الخطوة الخامسة: MAY‏ القرار» يكفى حساب إحصائية فيشر» حيث: 
F= RSS, _ 7698993 ,,‏ 
RSS, 144771.5‏ 

نلاحظ of‏ القيمة المحسوبة أكبر تماما من القيمة Made‏ لتوزيع فيشر بنسبة A gine‏ 


т DF ^y, cv, 429-3080. 31-9-4 T — € 


)9,9( پ۴ > ОЗ\. F,‏ نرفض Hy‏ و هذا يعني أن تباين الأخطاء غير متجانس. 
للتأكد من النتيجة المتوصل إليها نستعمل إحصائية White‏ لاختبار تحانس التباين. نقوم 
ê? =13685.49 —1.32 X, + 0.000137‏ 
R? =0.368;n=31‏ 








حيث 22 مربعات Bly‏ تقدير نموذج الادحار الكلي. 
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ثم — إحصائية LEY sles‏ حيث: 
LM = nx R? =31x 0.368 211.42‏ 
نلاحظ أن إحصائية مضاعف لاغرانج أكبر تماما من القيمة المحدولة لتوزيع Y^‏ بنسبة 
معنوية 0.05 = а‏ و درحة حرية DF =2k=2‏ أي 5.99 = (2) оу .LM > èa‏ 
نرفض H,‏ و هذا يعني أن تباين الأحطاء في هذه الحالة Laf‏ غير متجانس. 
هناك احتبار آخر يهدف إلى معرفة مدى А‏ التباين الشرطى للأخطاء يسمى 
باختبار .ARCH-LM‏ نقوم Laf‏ بتقدير المعادلة الوسيطية» نحصل على: 
,0.2747 + 43402.09 = 22 
R° =0.07711‏ 
حيث 21 مربعات Sly‏ تقدير نموذج الادحار الكلي. 
ثم — إحصائية isles‏ لاغرانج» حيث: 
LM = (п-1)х R° = (81-1)x0.077 2.23‏ 
نلاحظ أن إحصائية مضاعف لاغرانج أصغر تماما من القيمة ا محدولة لتوزيع Y^‏ بنسبة 
معنوية 0.05 = а‏ و درحة حرية 1= 4 = DF‏ أي 3.84 = )0200 > LM‏ . إذن نقبل 
Ho‏ و هذا يعني أن التباين الشرطي للأخطاء متجانس. نستنتج أن التباين الحامشي 
للأخطاء غير متجانس أما التباين الشرطى فيعتبر ثابت. 
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28 RATS 5.04 Jul able Se الذاقء‎ LUN بالسية لمشكل‎ I 
105 жай النموذج بطريقة المربعات‎ 


linreg v / resids 
constant x 


ep 


:Breusch-Godfrey اختبار‎ - 


linreginoprint) resids 
#constant x resids{1} resids{2} 
compute BG Sstat=snobs*sraquared 
display EG stat 


compute s+durhbin=-0.446190 
compute rho=1-tdurbin/z 
set dy / = yerho*yil} 
set dx / = x-rhofx{1} 
linreg dy / resids 
constant dx 


- التقدير بطريقة :Hidreth-Lu‏ 


ariímethoad-hilu] y 
constant x 


:Cochrane-Orcutt 4% le; التقدير‎ — 


ariimetrhoad-corc] yw 
Éconstant x 


لب. بالنسبة لمشكل عدم تحانس التباين» يمكن Laf able‏ باستعمال 5.04 RATS‏ 
نقدر نموذج الادحار بطريقة المربعات الصغرى: 


linreg v / resids 
#constant x 


:White احتبار‎ = 


set sx / = x^**z 

set sresids / = resida**z 
linregí(noprint] sresids 

fconstant x sx 

compute white stat-$Snobs*$rsquared 
displav white stat 
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:ARCH-LM L=! - 


linredgínoprint] sreasids 
constant sresidsiil 
compute archlm stat-&inobs*&irsquared 


display archlm stat 
فيعطي النتائج مباشرة‎ Eviews 4.0 استعمال‎ Lai تحدر الإشارة إلى أنه يمكن‎ 
وبطريقة بسيطة» فالمهتمون بعلم الاقتصاد القياسي و خاصة المبتدئون منهم يمكنهم‎ 
فيحتاج إلى معرفة اللغة‎ RATS 5.04 استعمال هذا البرنامج باعتباره سهل الاستعمال. أما‎ 
FORSTER д” و‎ ated! 


=| 23° 
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طرق وتقنيات أخرى 
في نحليل даа‏ 
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ails Jos 
طرق وتقنيات أخرى في تطيل الاحدار‎ 


أوضحنا في الفصلين السابقين أهم التقنيات في النموذج الخطي العام» فلقد تطرقنا إلى 
صياغة مقدرات المربعات الصغرى و الكيفية А‏ تكون فيها هذه المقدرات Adam‏ و غير 
متحيزة و تعديل هذه المقدرات في حالة الارتباط ЗЫЛ‏ بين الأخطاء و عدم تجانس 
التباين: 

سندرس في هذا الفصل بعض الطرق الإضافية التي يمكن استخدامها في تحليل الانحدار 
المتعدد و بالتحديد معالحة حالة المتغيرات المبطأة بتعمق أكثر و تحليل النماذج غير الخطية 
حيث سنيتم تركيزنا على بعض الأدوات القياسية الأحرى للتقدير منها طريقة المربعات 
الصغرى غير الخطية و الطريقة غير المعلمية "طريقة النواة". 


1. النماذج ذات المتغيرات АРЫ‏ زمنيا 

عند بناء النماذج الاقتصادية من المهم أحذ عامل الزمن بعين الاعتبار» حيث A‏ عادة 
وحود فترة زمنية بين حركة المتغيرات التابعة التي تستجيب للمتغيرات المستقلة. إن إدحال 
مثل هذه المتغيرات في تحليل الانحدار fat‏ التحليل أشمل و أقرب إلى الواقع» حيث أن 
هناك متغيرات قد ترتبط بمتغيرات أخرى في نفس الفترة الزمنية كالنماذج الساكنة و في 
أغلب الحالات قد ترتبط بقيم ماضية لبعض المتغيرات فتصبح النماذج > AS‏ 

ينبغي إدحال عامل التباطؤ الزمني للمتغير المستقل OY‏ في نماذج السلاسل الزمنية خحاصة 
هناك فترة زمنية تقع بين اتخاذ القرار الاقتصادي و التأثير النهائي للتغير في متغير السياسة 
الاقتصادية و لا سيما إذا كان في فترة طويلة. 

يحتل التباطؤ الزمني ША‏ أساسيا في الاقتصاد» حيث يؤثر على طرق التحليل 
الاقتصادي سواء على cull‏ القصير أو الطويل. هناك أسباب تؤدي إلى وجود التباطؤ 
dn‏ متها أسباب نفسية بسبب العادات و التقاليد فقد لا ҙе‏ الناس ble‏ 


= 27= 


الاستهلاكية مباشرة بعد انخفاض الأسعار أو تزايد الدحل و هناك أيضا أسباب تقنية أو 
ET NT фа‏ 
qa 1.1‏ التخلف الزمني cos‏ 

يطلق على هذا gil‏ £ من العلاقات فترات الإبطاء الموزعة» ويعني هذا أن المتغير التابع 
في أي فترة زمنية يعتمد على مجموع مرجح بالأوزان للمتغير المستقل في الفترات السابقة: 
Y, =b +a,X, +a X, + AK ,+...+a, X, +8,‏ 
حيث يتلاشى تأثير المتغير المستقل على المتغير التابع مع الوقت: 

a, > a, >...> a,‏ > وه 

على سبيل المثال» الإنفاق الاستهلاكي قد يعتمد على مستويات الدحل المتاح QU‏ و 
الدحل المتاح في فترات سابقة. 

Ke‏ تبسيط النموذج باستعمال blu‏ التأخير L‏ العرف كما يلي LX,= X.‏ و 
بصفة عامة: , =X,‏ ,×1 . لدينا: 


k k 
у=» al X +b e = (Хау, +b, +e, 


i=l i=l 
Y, = A(L)X, +b, +e, أي:‎ 
A(L) = ره‎ + aL + aD? +.....+ a, Е: حدود من الدرحة‎ S AL) حيث‎ 
يؤول إلى‎ а, المعاملات‎ p eem محدودا أو غير محدود. بينما‎ k قد يكون عدد التباطؤ‎ 
эде غير معروفة فيمكن تحديد‎ k محدودة. من جانب آحرء عندما تكون قيمة‎ 248 


التباطؤ وذلك بتصغير معياري Akaike‏ و Schwarz‏ المعرفين كما يلي: 


AIC(k) = {Ж a 
n n 
sc = Е ) klnn 
n n 





]- وليد اسماعيل السيفو و أحمد محمد «Ја‏ 2003« ص 380. 


-128- 


حيث: RSS,‏ يمثل مجموع مربعات البواقي للنموذج Ш‏ بالدرحة k‏ 
In‏ اللوغاريتم النبيري. 

بعض المشاكل التى ترتبط بفترات الإبطاء الموزعة. نفقد مشاهدة لكل قيمة مبطأة إضافية 
ستناظر متغيرات ترتبط بصورة قوية ببعضها البعض فسيجعل من الصعب uU dj‏ 
مختلف المتغيرات المستقلة على المتغير التابع. بمعنى O S ¿=l‏ تباينات المقدرات كبيرة. 
لمواحهة هذه المشاكل» اقترح بعض الإحصائيين نماذج LJ‏ أن تقلل من эде‏ المشاهدات 
التي تفقد بسبب الإبطاء أو تقلل من عدد المعالم التي ينبغي تقديرها. 

النموذج الأول هو نموذج إبطاء كويك Koyck‏ الذي يفترض تناقص الأوزان الخاصة 
بفترات الإبطاء هندسيا. ليكن 4 عددا ثابتا تتراوح قيمته بين الصفر و الواحد حيث: 


a, = а, 

a, = Za, 
Y =b + aX, + Aa X, + 22 aX ‚ + .....+ aX, +e, لدينا:‎ 
teka ey s E Ad, re أو:‎ 


الدالة A(L)‏ تكتب كما يلي: 

A(L) = a, + AL + af + .....+ a D 
يمكن كتابته كما يلي:‎ Y, = A(L)X, + b, + النموذج ,ع‎ д5) 

B(L)Y, = B(L)A(L)X, + В(І)Ь, + B(L)e, 
B(L) = A(L) ` مع:‎ 


B(L)-(1- AL)/ a, لدينا إذن:‎ 
)1- ALYY, = aX, + (1- A)5, + (1- А), أي:‎ 
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أو: , Ү-АҚ жа, Х, (1-2), +e, — Ae,‏ 
افترضنا أن الخطأ العشوائي Ав,‏ - ,م = зда v,‏ الشروط كافة التي تفرضها الأخطاء 
العشوائية و 0 لسوء op cbt!‏ ذلك ليس صحيحا بالضرورة. Bb‏ كان в,‏ 2 
النموذج الأصلي + يحقق الفرضيات الأساسية v, Ob‏ في نموذج كويك Коуск‏ لا يحققها 
عموما و بالتحديد الأخطاء العشوائية у,‏ غير مستقلة ذاتياء أي لا نتوقع أن تتحقق 

الفرضية E(vv,,)=0‏ حيث: 


E(v,v, ) - Е, -46,,)6,,-46,,]=E Flee -À&£, -AE + ее, ,]- -Ao1 #0 


Ба 
و هذا يعني أن الأخطاء مرتبطة ذاتيا و هذا ما يتناف‎ cov(v,,v,,) 20 Op وهكذا‎ 
Koyck نموذج كويك‎ .cov(v,Y,)* 0 مع إحدى فرضيات النموذج» كما أن‎ 
OS A و‎ dy ca, سيؤدي إلى انتهاك بعض الفرضيات» إضافة إلى ذلك مقدرات‎ 
Solow متحيزة و غير متسقة. يمكن التغلب على هذه الصعوبة عن طريق استخدام نموذج‎ 
حيث معاملات نموذج الإبطاء توزع وفق:‎ Pascal وفق توزيع‎ 
a, -(1- AY" Ci 2 


حيث Cl‏ ثل معامل g>‏ حدين Newton. J‏ ۲ و A‏ هي المعالم مع 0<4<1 و 


rti 


reN 
.Koyck النموذج هو التوزيع المندسي لكويك‎ cr =0 من أجل‎ 
النموذج العام يكتب كما يلي:‎ 
Y, =b, D 1- AJC AX +E, 
Y, = A(L)X, +b, +E, : أو‎ 
дё نفس البرهان السابق»‎ 
B(L)Y, = B(L)A(L)X, + B(L)b, + B(L)e, 
B(L)= A(L)" 
B(L) =(1-AL)/a, «r=0 من أجل‎ 
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B(L) - (1- ALY /a, cr =1 من أجل‎ 
Y, -2AY, , - TY +a, X, + (122A +2 )b, жу, لدينا:‎ 
v, = (—2А/.+ 2212 ,ع(‎ = e, -248,1 8, , tue 


B(L) = (1- ALY /a, «r 22 el من‎ 
لدينا:‎ 
Y, 23AY, , -3AY, , + AY, +a X + (0-34 34? - 2)Ь, v, 


P PL}, - 5, 346, 326, , 28,3‏ تارقم اروس اك v,‏ 
لتقدير المعلم Maddala and Rao (1971) c9 r‏ استخدام طريقة c‏ حيث دالة 
الهدف التي ينبغي تعظيمها هي معامل التحديد المصحح ”۸ . 


مثال 1: 


لشرح هذا النوع من النماذج» نقوم بدراسة العلاقة بين معدل الفائدة طويل الأحل Y,‏ 
بدلالة معدل الفائدة قصير الأحل X,‏ في فترات سابقة. نقوم أولا بتحديد القيم المبطأة في 


النموذج وذلك بتصغير معياري Akaike‏ و é Schwarz‏ نقدر النموذج الأمثل. 4-0 
معطيات Ul‏ 2 في الفصل الثالث. 
نقوم بجساب المعيارين بالاستعانة ببرنامج 5.04 :RATS‏ 


HOH 
# CONSTANT SHORTRATE{O TO 10} LONGRATE 
po MAXLAG=0, 10 
LINREG(CMON,NOPRINT) LONGEATE 
Ё CONSTANT SHORTRATE(O TO MAXLAG) 
COMPUTE АКАТКЕ -3NOBS*LOG[ERSS]-4XMREG*Z.Ü 
COMPUTE SCHWARZ-ENOBS*LOG[XERS3]-XNREG*LOG[XNOBS) 
IF MixLAG==0 
DISPLAY B4 'LàGS' 20 'AKAIKE' Q35 'SCHMARZ! 
DISPLAY 85 #### MAXLAG G20 8888 .8#88# AEAIKE G35 8888 . 888# SCHWARZ 
END Da 


el 


النتائج مبينة في الجدول )0 
الجدول (1): نتائج البحث عن عدد القيم المبطأة المثلى 






































Schwarz | Akaike القيم المبطأة‎ 
16.0111 13,2087 0 
19.3527 | 15.1491 1 
21.3068 | 15.7021 2 
22.9842 | 15.9783 3 
23.6774 | 15.2703 4 
21.2458 | 11.4374 5 
19.3088 8.0992 6 
22.7055 | 10.0947 7 
22.7523 8.7403 8 
25.0222 9.6091 9 
26.7826 9.9683 10 

















نلاحظ أن معيار AIC‏ يأحذ القيمة الصغرى عند قيمة مبطأة k‏ تساوي 6 و Schwarz‏ 
أصغر ما يمكن عندما تكون القيمة المبطأة k‏ مساوية إلى 0. إذا أحذنا بعين الاعتبار معيار 


«AIC‏ فإن النموذج سيعاد تقديره E‏ .6 تباطۇات . juil J s Ou‏ نتائج التقدير كما 











يلي : 
الجدول (2): نتائج التقدير 
المتغير المعامل المقدر الانخراف المعياري قيم ستيودنت الاحتمال 
الثابتة 7.2989 0.2316 31.5048 0.0000 
X,‏ 0.0147 0.0698 0.2105 0.8352 
X.‏ 0.0760 0.0937 0.8106 0.4262 
P em‏ 0.0399 0.0903 0.4427 0.6622 
Xa‏ 0.0062 0.0840 0.0742 0.9415 
Aya‏ 0.0144 0.0835 0.1725 0.8646 
X,‏ 0.0535- 0.0824 0.6492- 0.5228 
X,‏ 0.1353- 0.0653 2.0699- 0.0404 
R* = 6‏ مجموع مربعات البواقي: 0.7684 





el 


نلاحظ of‏ لمعامل ,× معنوية إحصائية أي يختلف hpu‏ عن الصفر باعتبار أن 
إحصائية ستيودنت بالقيمة المطلقة أكبر من القيمة ا بحدولة عند مستوى معنوية %5 وهذا 
ما نلاحظه من خلال الاحتمال الذي يبقى أقل من 0.05 وهذا ما تؤكده النتائج السابقة 
الخاصة بالقيمة المبطأة المثلى. 

بالاستعانة بمعطيات المثال (1)» نعيد تقدير النموذج السابق وفق نموذج الإبطاء لكويك 
و توزيع ‘Pascal‏ 
1- نفترض أن معاملات نموذج العلاقات المبطأة تتصاعد هندسياء فتقدير معالم النموذج 
في هذه الحالة يتم باستعمال نموذج كويك. نتائج التقدير تظهر على الشكل التالي: 

Y, =1.9112 +0.6954Y, , + 0.0349 X, 


(2.6947) (6.9139) (2.7528) 


n = 30‏ 
R* = 0.6552‏ 
حيث (.): قيم ستيودنت. 
ef‏ على: 
À = 0.6954‏ 
à, = 0.0349‏ 
b, 21.9112/(1— 0.6954) = 6.2744‏ 
النموذج يكتب كما يلي: 


Ê = 6.274 + 0.0349 X, + 0.6954 x 0.0349.X,_, + (0.6954)? x 0.0349 X , , +... 
-Pascal أن معاملات النموذج تتبع توزيع‎ OV نفترض‎ - 2 
Y, =2.10+0.93Y,_, —0.254Y_, + 0.026 X, 


(2.988) (5.124) (—2.536) (2.285) 
n = 30 


R° = 0.6839 
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قمنا بتقدير نموذج الانحدار АЛ‏ من الدرجة الثانية و لكن نستطيع OF‏ نقدر باستعمال 
درحات ST‏ من 2. في مثالنا هذا اقتصرنا فقط على рл» уз‏ و السبب في ذلك يرحع إلى 
عدم معنوية معاملات Уу‏ و Vig‏ 

من خلال النتائج d‏ لدينا: 


À = ./0.254 = 0.5039 
à, = 0.026 


b, = 2.10/0—24 + 42) = 2.10/(1—1.0078 + 0.2539) = 8.5331‏ 
النموذج المقدر يكتب كما يلي: 


1:050 X, 


Ізі 


Y, =8.53+ Y (1- 0.50? C 


i-0 
الخطية‎ дыл الانحدار‎ 736 2.1 

في هذا النوع من النماذج الزمنية» المتغير التابع Lis Y,‏ ب . Бен мә k‏ 
з Х.Х, Хы‏ القترة 1 و بقيم ماضية لنفس المتغير خلال الفترات السابقة 
«Үл к ЖҮНГЕ х‏ حيث النموذج يكتب كما يلي: 


р 


=Y, + óY, , dud. E + م‎ + BA + B,X,, +...+ BA ge +€, 


р £ £ 
= Уфу, TAB +e, أو ايضا:‎ 


i 
لم‎ Li هي مصفوفة المتغيرات المستقلة و (1,1+ 8)۸ شعاع‎ X(n,k +1) حيث‎ 
العشوائي غير محققة‎ ee في هذا النموذج» فرضية الاستقلالية ب‎ 
عشوائية باعتبار أن‎ £ |, позва التي تر‎ Y SUY u... Y المتغيرات‎ oy 
نلاحظ أنه إذا‎ EVE )#0 حيث:‎ ce, . تابعة ل . 7 الذي يرتبط ب‎ dis Y. 
المتغيرات التابعة تعتبر حلولا‎ Ор و الأخطاء ,م مثبتة»‎ X, كانت المتغيرات المستقلة‎ 
لمعادلة التراحع‎ 


Y, = PT, +Y, Facto Yio + S; 
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jen 





بع + S, = ХВ‏ 
أثبت الإحصائيون أن الحل العام مذه المعادلة يعتبر غير مستقر إذا كان أحد جذور 
المعادلة المميزة 0 - ”8,م 


رم - 8م -1خارج الدائرة الأحادية حيث В‏ 
يسمى بمعامل التباطؤ أو التخلف الزمنى. نعتبر إذن أن فرضية استقرارية السيرورة محققة. 


COLES أن النموذج المذكور أعلاه لا يستعمل إلا نادراء ففي أغلب‎ lx Si 
نماذج الانحدار الذاتي من الدرحة الأولى و الذي يكتب رياضيا كما يلي:‎ bë نستعمل‎ 


Y, =Y, + و‎ + BX, + BX + ...+ Жажа, 
|0| > 1 يكون هذا النموذج مستقرا إذا كان‎ 


إن طريقة التقدير المناسبة تعتمد على مدى ارتباط الأحطاء العشوائية ذاتيا. في حالة 


هذا النوع من النماذج المذكور өле‏ لا يمكن الاستعانة باحتبار دربين-واتسون OÙ‏ 


هذا الأخير غير فعال و متحيز و لهذا اقترح )1970( Durbin‏ إحصائية أخرى تسم 
بإحصائية «А» Durbin‏ و التي تعرف رياضيا كما يلي: 


h= |‏ 
1-по;‏ 
حيث 2/ DW) p =1- DW‏ تعبر عن إحصائية دربين-واتسون)» 7 حجم العينة و 
22 اله ل . )اك 
62 التباين المقدر للمعامل ó.‏ 





تتوزع إحصائية h > Durbin‏ < بصفة مقاربة وفق التوزيع الطبيعي المعياري: 
H,:h=0‏ 


H,:p=0 

H :p#0 H,:h#0 
أي هناك استقلالية تامة بين الأخطاء‎ H, نقبل الفرضية‎ Up |е إذا كان‎ 
(а 4) gine للتوزيع الطبيعي عند مستوى‎ ägs هي القيمة‎ 1/9) 


نلاحظ أنه )13 كان ]2 nó;‏ فمن المستحيل استعمال هذه الإحصائية و عليه نستعين 
بإحصائية دربين-واتسون الكلاسيكية لاحتبار استقلالية الأخطاء مع الأحذ بعين الاعتبار 
مناطق الشك. 
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في حالة غياب الارتباط (УАЙ‏ بين الأخطاء» نستعمل طريقة le M‏ الصغرى العادية 
لتقدير معالم نموذج الانحدار الذاتي من الدرحة الأولى و المقدرات المتحصل عليها غير 
متحيزة بصفة مقاربة و ذات أصغر تباين. أما في العينات الصغيرة» عند تقدير نموذج 
الانحدار الذاتي من الدرحة ep‏ نتائج التقدير لن تكون جيدة эде OÙ‏ المشاهدات و التي 
من خلاها تمت عملية التقدير هي م -7. إضافة إلى ذلك» لا تسمح مشاكل الارتباط 
الخطي بين المتغيرات المستقلة التي يمكن مصادفتها بتطبيق طريقة المربعات الصغرى العادية 
و عليه لا ينبغي استخدام هذه الطريقة إلا إذا كان حجم العينة كبيرا و تطبيقيا يحب أن 
يتعدى حجم العينة 5 مشاهدة. 

22% 
للتوضيح أكثرء نقوم باختبار العلاقة بين الأسعار الرسمية لطن من القهوة Y,‏ و الأسعار 
المطبقة على الصادرات من قبل الدول المنتجة للقهوة X,‏ خلال الفترة الممتدة بين سنتي 

QUI و 2008. نقترح تقدير النموذج‎ 3 
Y, = Bo + BX, + 9Y, | + ë, 

و هذا يعني أن السعر الرسمي لطن من القهوة يرتبط بالسعر الرسمي للسنة الماضية و 
بالسعر المطبق على الصادرات من قبل الدول المنتجة. لدينا المعطيات التالية الموضحة في 
الجدول 4): 

الجدول (3): السعر ше)‏ و السعر المطبق على الصادرات لطن من القهوة 












































X. Y, السنة‎ 
615 455 1993 
665 500 1994 
725 555 1995 
795 611 1996 
870 672 1997 
970 748 1998 
1095 846 1999 
1235 954 2000 
1415 1090 2001 
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X, y السنة‎ 
1615 1243.5 2002 
1795 1390 2003 
2015 1559 2004 
2315 1781 2005 
2660 2046.5 2006 
2990 2311 2007 
3280 2551 2008 

















نقدر النموذج المقترح بطريقة المربعات الصغرى» Les‏ على النتائج التالية باستعمال 
برنامج الكمبيوتر 5.04 RATS‏ 
Linear Regression - Estimation by Least Squares‏ 


Dependent Variable Y 
Annual Data From 1994:01 To 2008:01 


Usable Observations 15 Degrees of Freedom 12 
Centered R**2 0.999980 R Bar **2 0.999977 
Uncentered R**2 0.999996 T x R*%2 15.000 
Mean of Dependent Variable 1257.2000000 
Std Error of Dependent Variable 663.6160088 
Standard Error of Estimate 3.1985455 
sum of Squared Residuals 122. 76032042 
Regression Еі2,12] 301313,1128 
Significance Level ої F 0. 00000000 
Durbin-Watson Statistic 0.673643 
Variable Coeff Std Error T-Stat Siugnif 
* ck o ee kck kh ok okck ok ok kk ok ok ck ok k ok ck bob ok ko Bob ok ck ok ck ck hok koh ch ck okck hock ok КККК 
1. Constant -".204279236  1.829761263 -3.93728 0.00197257 
а. THI} D.222825530 0.036615691 6.08552 0,00005455 
3. X O.623202236 O.025194776 23.73537 0.00000000 


قدرت هذه المعادلة على 15 مشاهدة OY (п-1)‏ النموذج يحتوي على متغير مبطأ 
У,‏ . نلاحظ أن للنموذج قدرة تفسيرية عالية حدا 0.9999 = А?‏ و لجميع dy gine ПАШ‏ 
إحصائية أي تختلف كلها معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 5% OY‏ قيم ستيودنت بالقيمة 


المطلقة أكبر تماما من القيمة الحرحة لتوزيع ستيودنت بدرحة حرية 12 و نسبة معنوية 
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5%. إضافة إلى «ls‏ معامل ,_7 المقدر بالقيمة المطلقة أقل تماما من الواحد و هذا يعني 
أن النموذج مستقر. 

إلا أن إحصائية دربين-واتسون تشير إلى وجود ارتباط ذاتي بين الأخطاء. للتأكد من 
ذلك» ОУ Lyle‏ استعمال إحصائية h > Durbin‏ » لهذا الغرض: 





— = 0.66318 = = 2.56676 > tas = 1.96 


1—15x 0.00134 








نرفض الفرضية H,‏ أي هناك ارتباط ذاتي بين الأخطاء. 
نقوم OY‏ بتقدير النموذج على المتغيرات ذات الفروقات من الدرحة الأولى و — 
من ذلك هو المقارنة بين النموذج الأصلي و النموذج الجديد (الفروقات من الدرحة 
الأولى) و في هذه ДЫ‏ سنفقد مرة أخرى مشاهدة qe ml‏ عند حساب الفروقات من 
الدرحة الأولى. لتكن النتائج التالية: 
Linear Regression - Estimation by Least Squares‏ 


Dependent Variable DY 
Annual Data From 1995:01 To 2008:01 


Usable Observations 14 Degrees of Freedom 11 
Centered R**Z 0.999234 Е Bar **2 0.999095 
Uncentered R**2 0.999846 T x R**2 13.998 
Mean of Dependent Variable 146. 50000000 
Std Error of Dependent Variable 76.39497567 
Standard Error of Estimate à.29804607 
Sum of Squared Residuals 59,091173217 
Regression Е (2,11) 7177. 8245 
Significance Level of Е o.00000000 
Durbin-Watson Statistic 1.363185 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
Wokck a Wok ck ck E ok КККК ok b kockchk ok ck ЖКК ko koh ck ck ck kokch kk ko ko ko k hok k Wk ok Ah x n 
1. Constant 2.080441690605 1,3577456191 2.09479 0,06014044 
2. DHI} D.,2387855563 П.П251813152 2.48265 O,00000125 
3. D O,5996158163 0.0193807615 30.938671 0. 00000000 


قدرت هذه المعادلة дй}‏ تتضمن المتغيرات الحولة عن طريق الفروقات من الدرجة الأولى 
على 14 مشاهدة (7-2). نلاحظ أن لهذا النموذج قدرة تفسيرية Ma Ме‏ 
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А? = 0.9992‏ و لجميع ПАШ‏ معنوية إحصائية أي تختلف كلها معنويا عن الصفر بنسبة 
معنوية 5% OÙ‏ قيم ستيودنت بالقيمة АШЫН‏ تبقى دائما أكبر تماما من القيمة الحرحة 
لتوزيع ستيودنت بدرحة حرية 11 و نسبة معنوية 590 إلا أن إحصائية دربين-واتسون 
تشير هذه المرة إلى استقلالية تامة بين الأخطاء. 

نلاحظ أن الفرق بين معاملات النموذج الثاني (على المتغيرات ذات الفروقات من 
الدرحة الأولى) و الأول ضئيل: )0.22 و 0.23( بالنسبة للمعامل الأول و (0.62 و 0.59( 
بالنسبة للمعامل الثاني.يمكن اعتبار النتائج المتحصل عليها في النموذج الأول مقبولة. ومع 
ذلك نقوم بتصحيح النموذج من الارتباط الذاتي بين الأخطاء وذلك باستعمال طريقة 
Cochrane-Orcutt‏ للتقدير. النتائج تظهر على خرحات برنامج 5.04 RATS‏ 


Regression with АВ1 - Estimation by Cochrane-Orcutt 
Dependent Variable Y 
Annual Data From 1995:01 To 2008:01 


Usable Observations 14 Degrees of Freedom 10 
Centered R**z 0.999997 R Bar **z 0.999996 
Uncentered R**z 0.999999 T x R**2 14.000 
Mean of Dependent Variable 1311.2857143 
Std Error of Dependent Variable 653.4583359 
Standard Error of Estimate 1.3070776 
Sum of Squared Residuals 17.0845181068 
Durbin-Watson Statistic 2.270697? 
Q(3-1) 4.371054 
Significance Level of @ П.11241850 

Variable coeff Std Error T-Stat Siugnif 
ЕКЕНИН ЕК k d W $ ЕН T k T 8 $ c W W d c e a c f W d c d $ T W W e W W T T W $ T k W T 
1. Constant -3.170642272 1,343751037 -2.35955 П.П3998422 
2. FHI} 0.232100312 0.015792767 14.69662 й. 00000004 
3. X D.515141751 0.0108861%1 55.99237 0. 00000000 
Or ا‎ ИНИ W $ $ W W T T W $ T k W W 
4. RHO D.391D48353 0.121682865 3.21387 П.П0927417 


يظهر جليا أن لكل المعالم معنوية إحصائية و للنموذج قدرة تفسيرية ممتازة. оба‏ 
القول إذن أن الأسعار الرسمية في الفترة الحالية Дш‏ أكثر بالأسعار الحالية المطبقة على 
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الصادرات من قبل الدول المنتجة و ليس بالأسعار الرسمية في الفترة السابقة و هذا ما 
نلاحظه من خلال قيم ستيودنت. 
3.1 أمثلة عن cow‏ الحركية 
هناك نماذج أخرى يمكن أن توصلنا إلى معادلة كويك و leu‏ نموذج التصحيح BIA!‏ 
و نموذج التوقعات المكيفة. adeg‏ لا بد من إعطاء š SG‏ عن هذا النوع من النماذج. 
1.3.1. 755 التصحيح الجزئي The Partial Adjustment Model‏ 
و يسمى في بعض الأحيان بنموذج The Stock Adjustment 25; kas‏ 
Model‏ نفترض مثلا حالة التوازن على المدى الطويل مع وحود كمية من رأس JUI‏ 
oy ort!‏ تستعمل للحصول على كمية من الإنتاج في ظل التقدم العلمي السائد و سعر 
الفائدة و للتبسيط ST‏ نفترض المستوى من رأمال يساوي ҮР‏ و هو دالة حطية لمستوى 
الإنتاج X,‏ وفق النموذج التالي: 
Y? =a+ ВХ, + e,‏ 
وأن العلاقة بين المستوى الفعلي للمتغير التابع و المستوى المرغوب تعبر عنها رياضيا 
كما يلي: 
Y Y. AQ =‏ 
حيث 4 pu‏ عن معامل التعديل Coefficient of Adjustment‏ مع 0<4<1 ui‏ 
Yo - ۲,‏ هو التغير الفعلي و ,۲ - YA‏ التغير المرغوب. 
تتضمن هذه المعادلة الحركة AA‏ من موقع الأساس 4 إلى gai‏ الأمثل. كلما كان 
А‏ يقترب من الواحد» كلما كبر التعديل في الفترة الحارية. بدمج المعادلتين الأخيرتين» 


: على‎ jot 
Y,-Y,, =A(a+ BX, +, — Y, |) 
Y, -Y,,- Aa - ABX, + Ae, - AY, | : أي‎ 
Y,-Y,, = مل‎ + 1/2, + Ae, – АҮ وعليه:‎ 
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Y, =(1-A)¥_,+Aa+ABX, + Ae, : de Ба و في الأخير‎ 
لدينا:‎ 03] u, = 46, و‎ 6-1-2 В - AB «f =2» نضع‎ 
Y, = 9Y, + By + BX, +u, 

يمكن استعمال b‏ ,32 المربعات الصغرى العادية لتقدير معام هذا النموذج. 
2.3.1. نموذج التوقعات المكيفة The Adaptive Expectation Model‏ 

في هذا النموذج» قيم المتغير التابع Y,‏ دالة تابعة لقيم المتغير المستقل المتوقعة» حيث: 

Y,=a+ GX? te, 

حيث 7× هي القيمة المتوقعة للمتغير المستقل. 

على سبيل JUN‏ الإنتاج في مؤسسة ما دالة تابعة للقيم المتوقعة للمبيعات أو كمية 
النقود دالة تابعة لسعر الفائدة المتوقع. لا يمكن استخدام هذه المعادلة مباشرة للتقدير لأن 
X?‏ غير معلومة أي لا تتوفر عنها بيانات و عليه فلا بد من تحقق بعض الفرضيات 
المتعلقة بصياغة التوقعات و الفرضية العامة هي التوقعات المكيفة و التي تعرف رياضيا وفق 
العلاقة التالية: 

X? -XP =A(X,- XP ) 

حيث تشير 4 إلى معامل التوقع Coefficient of Expectation‏ مع -O<A<1‏ 
تعرف هذه الفرضية بفرضية التوقع المتطور Progressive Expectation‏ أو فرضية تعلم 
.Error Learning Hypothesis! 0221‏ 

تبين المعادلة الأخيرة أن التوقعات تتكون من الأحزاء التي تضيفها А‏ كل فترة زمنية 
إلى أن تسد الثغرة بين القيمة ¿JULI‏ للمتغير و قيمته المتوقعة سابقا. هذه المعادلة يمنك 

X? =AX,+(1-A)X?, 
X? = АХ, + (12 A)X,, +AU -AY Х, ر‎ +... : de و بنشر ها نحصل‎ 


1- اقترح هذه الفرضية JS‏ من )1956( Gagan‏ و )1957( Friedman‏ 
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XP 245 0-4) 35 : أي‎ 


i=0 


نعوض X?‏ في المعادلة ВХ? +e,‏ + يم = Les CY,‏ على العلاقة التالية: 


Y, - +ع‎ Pr) (1-4) X, , +8, 


i-o 

و التي تعبر عن نموذج التخلف الزمني المتدرج حيث تحويل كويك Koyck‏ يسمح 
بكتابته على شكل انحدار ذاتي: 

Y, = Aa + ABX, + )1- AY, , + [e, - 0 - А), || 

يعكن تقدير نموذج GI ja‏ في حالة الارتباط الذاتي بين eas‏ من الدرحة 
الأولى حيث fod‏ على مقدرات لكل من À‏ © و /. 
مثال 3: 

Aet‏ معطيات المثال 1 على معدلات الفائدة قصيرة و طويلة الأحل. نقدر نموذج 
الانحدار GI‏ من الدرحة الأولى مع وحود ارتباط 3\5 بين الأخطاء (طريقة Hidreth-‏ 
«Lu‏ 

Y, 24.544 0.27Y, + 0.09 X, 
(3.92) (2.63) (2.50) 


R? =0.65, п-28, DW =1.79, p=0.58 


421-027 20.73 
Ê = 0.09/0.73 = 0.12 dud 
@ = 4.54/0.73 = 621 


و عليه نموذج التصحيح (التعديل) الحزئي المقدر هو: 

Y? =6.21+0.12Х, 
Dafam, =) مع:‎ 
أما نموذج التوقعات المكيفة المقدر هو:‎ 


Ê =6.214+0.12X? 
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KP aX? 20530Y AXE) مع:‎ 


2. النماذج غير الخطية 

لقد افترضنا أن شكل العلاقة التي رغبنا في تقديرها هو الشكل الخطي» ففي الحقيقة 
الشكل الخطي يعد شرطا مقيدا حدا وعادة ما е дё‏ النظرية الاقتصادية أو شكل انتشار 
النقط المشاهدة أن العلاقة بين المتغيرات غير خطية. و التساؤل هنا كيف يمكن التعامل مع 
العلاقات غير الخطية؟ هناك نوعان من النماذج: نماذج غير خطية S‏ تحويلها إلى شكل 
حطي و تماذج غير Жауы»‏ تحويلها إلى شكل حطي. 

1.2 التحويل الخطي للنماذج غير الخطية: 

قبل تقدير العلاقة بين المتغير التابع و المتغيرات المستقلة» يجب أولا البحث عن أنسب 
الصيغ الرياضية التي تعبر عن هذه العلاقة تعبيرا دقيقا ولتحقيق ذلك يجب التعرف على 
الشكل البياني الحقيقي للعلاقة بين المتغيرات» ويتم ذلك بواسطة النظرية الاقتصادية أو 
الدراسات التطبيقية السابقة أو الرسم البياني للمتغير التابع وكل متغير مستقل على حدا ثم 
احتيار أنسب الصيغ الرياضية التي تتلاءم مع الشكل ДАМ GUN‏ للعلاقة محل الدراسة. 
مثال 4: 

لنأحذ مثالا عن دالة كوب-دوغلاس التي تعطي العلاقة بين الإنتاج و عوامله» isb‏ 
عينة من 25 مؤسسة لتقدير الإنتاج بدلالة العمل L‏ و رأس КОШ‏ المعطاة بالعلاقة 
التالية: 

Q, = B,Kf I. i=l1,2,....., 5 

حيث ,ع : الخطأ العشوائي 

تعتبر هذه الدالة غير حطية من حيث المعالم لكن يمكن تحويلها إلى شكل حطي و ذلك 
عن طريق التحويل اللوغاريتمي. النموذج المراد تقديره هو كالتالي: 

In Q, =Inf, + B, Ink, + B, In L. + Ine, 


Q; = f, + Б.Қ; + BL, +ë, 
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حيث L‏ و × هما المتغيران المستقلان و ла OP‏ التابع Li‏ ,مم فهو الخطأ 
العشوائي. نستعمل طريقة المربعات الصغرى لهذا الغرض» فنحصل على النتائج التالية 


:Eviews 5.0 باستعمال‎ 


Dependent arable: LOGG 
Method: Least Squares 
Date: 05/22/09 Time: 03:09 
sample: 1 25 

Included observations: 25 


Variable Coefficient Std. Error — t-Statistic Prob. 

C 2480/12 0.126732 1927042 ПШ 

LOGL 0.257304 0.026905 9.550566 0.0000 

LOGE 0.640170 0.054761 15.41615 0.0000 
R-squared 0.941473 Mean dependent var 4.375537 
Adjusted R-squared 0.936152 3.0. dependent var 0.365297 
5.E. of regression 0.092504 Akaike info criterion -1.815283 
Sum squared resid 0.187440 Schwarz criterion -1 669028 
Log likelihood 25.69117  F-statistic 175.8458 
Durbir-VYatson stat 2.545210  Prab(F-statistic] 0.000000 

الشكل رقم (1): التمغيل ЗІ‏ للقيم الحقيقية و المقدرة مع بواقي التقدير 























Fitted 





Residual Actual 
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نلاحظ أن للنموذج قدرة تفسيرية عالية ОУ М»‏ لوغاريتم العمل و لوغاريتم رأس 
JUI‏ يفسران لوغاريتم الإنتاج بنسبة 93.61% و هذا ما نلاحظه من خلال الشكل )1( 
حيث أن الإنتاج المقدر يقترب من القيم المشاهدة. يمكن التأكد من ذلك باستعمال 
إحصائية فيشر التي تساوي إلى 176.94 فهي أكبر تماما من القيمة الحرحة لتوزيع فيشر 
بدرحتي حرية 2 و 22 و هذا يعني ЫЙ‏ نرفض الفرضية Hy‏ إضافة إلى ذلك» ДЫ‏ 
النموذج معنوية إحصائية أي تختلف كلها معنويا عن الصفر بنسبة دلالة 596 باعتبار أن 
إحصائيات ستيودنت أكبر LE‏ من القيمة الحرحة لنفس التوزيع № А‏ حرية 22: 
2.070 = ,1 الإنتاج المقدر بحتب كما يلي: 

О, =11.94K 2441 702573 

حيث يتم حساب الثابتة المقدرة كما يلى: 11.94- Йй, = е2"‏ 

هناك أشكال أخرى من النماذج منها دالة القطع المكافيع حيث أن النموذج يأحذ 
الشكل 1=1,.....,۸ ,بع + 6,13 + ,×6 + ,6 Y=‏ فهي Jy Y . J = Jb‏ 
X,‏ و X?‏ أي U‏ غير حطية بالنسبة للمتغيرات و خطية بالنسبة للمعالم» فعلى سبيل 
المغال التكاليف الكلية دالة تابعة للإنتاج حيث: 

TC, = B, + PQ, + BO? + 6. і-і, suis 7 

حيث TC,‏ التكاليف الكلية و Q,‏ الإنتاج LE‏ ,م فهو الخطأ العشوائي. فيكفي إذن 
تقدير هذا النوع من النماذج بطريقة المربعات الصغرى العادية. 
2. طرق تقدير النماذج غير الخطية التي غير قابلة للتحويل إلى شكل خطي 

هناك بعض النماذج غير الخطية» من المستحيل تحت فرضيات معينة تطبيق طريقة 

1 £ 

المربعات الصغرى. نستعمل تقنيات أخرى للتقدير مهما يكن نوع الخوارزمية المستعملة . 

< تحويل هذه النماذج al‏ الشكل الخطي عن طريق نشر تايلور Taylor‏ وذلك 
بإعطاء قيم ابتدائية للمعالم ويتم تقديرها عن طريق تكرار العملية iteration‏ تستخدم 


Greene, W.H. (2000), chapitre 10 من التفاصيل أنظر‎ v -1 


-145- 


b‏ 22 المربعات الصغرى على المعادلة التي تم تحويلها إلى شكل des‏ من أحل تقدير 
معاملات حديدة. تسمح هذه الأخيرة عن طريق نشر جديد محدود بتحويل خطي chyda‏ 
يتم إيقاف العملية عندما تكون المعاملات ساكنة نسبيا من مرحلة إلى مرحلة أخرى. 

لكي تكون هذه الطريقة فعالة» ينبغي أن تكون القيم الابتدائية LY‏ قريبة من القيم 
المثلى. إذا 1 تكن كذلك О‏ التقدير غير حيد أي لا Jog‏ تقارب .Convergence‏ 

ليكن النموذج غير الخطي التالي: ,8 +(2,8)/ =۲ حيث X‏ هي مصفوفة 
المتغيرات المفسرة بعدها (n,k+1)‏ و B‏ شعاع لمعالم ذو بعد .k+1‏ 

في ظل الفرضيات الأساسية الكلاسيكية للنموذج» يمكن إيجاد مقدر لشعاع UM‏ و 
ذلك بتصغير مجموع مربعات البواقي: 

sA =f =b,- Alb- 
مشتق جزئي من الدرجة الأولى:‎ k+l لدينا‎ 





тг‏ 22 ووو 

6f, 6f, 

ap (GE) ` W.D 
6f, 6f, 


Z(BO) ¿SJ‏ هذه المصفوفة المحسوبة من أحل القيم الخاصة | . B?) B‏ - ).ثم 
باستعمال نشر محدود لتايلور بجوار ВО‏ تقريب المشاهدة: 


x т x (D) Of (x, , В) " Of (x, , В) _ RQ) 
ГОВ) = f Gs. B ДЕ "LI. |, В") 
Ty بعبارة‎ 








0 p=” 


ЛОХ, В) F(X, B9) 72(8®)(8- go ) 
: Үз /(Х,8®)+7(8®)8- 9م‎ )+є 03) 
Y= /(Х,8®)+ 7(3®)8-7(8®)8® + أي: ع‎ 
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Y (80)2Y - f(X,p?)« z(g?)g? `‏ 
نستطيع من خلال العلاقة الأخيرة أن نقرب النموذج غير الخطي إلى شكل Des‏ 
Y(B)=Z(B)B +‏ 
А‏ تقدير معلم هذا النموذج الخطي كما يلي: 
p? -ZEOZE ZB F(8")‏ 
рву во ве roc s]‏ "8 = 

والذي be‏ أيضا قيم حديدة للشعاع PO‏ =8 ويمكن مواصلة عملية البحث عن 
القيم المثلى لشعاع AU‏ إلى pale‏ إعادة» فنلاحظ سكونا نسبيا للمعاملات المقدرة: 
p= p = Be‏ 

تحدر الإشارة إلى أن طريقة التقدير المتبعة لا تكون فعالة إلا إذا LSE‏ من احتيار القيم 
الابتدائية للمعاملات بشكل ممتاز وفق النمذجة الاقتصادية و المعطيات. 
JU»‏ 5: 

المطلوب دراسة العلاقة بين الاستهلاك C, Дәу‏ و الدحل المتاح Y,‏ خلال الفترة 
الممتدة من الفصل الأول لعام 1947 إلى غاية الفصل الثالث من سنة 1995 و فق النموذج 
Qu)‏ 





C, =a, + aX? +=,‏ 
نلاحظ أن هذه العلاقة لا يمكن تحويلها إلى KO‏ حطي و عليه يتم تقدير dle‏ هذا 
النموذج بطريقة المربعات да‏ غير الخطية اعتمادا على تقنية .Gauss-Newton‏ نتائج 
التقدير تظهر في مخرحات RATS 5.04 à,‏ 





1- تم تقريب النموذج غير coll Hal‏ دالة خطية باستعمال خوارزمية Gauss-Newton‏ والتي تعتمد wis‏ النشر 
المحدود لتايلور. 
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Nonlinear Least Squares - Estimation by Gauss—-Newton 

Convergence in 41 Iterations. Final criterion was 0.0000042 < 0,0000100 
Dependent Variable C 

Quarterly Data From 1947:01 To 1995:03 


Usable Observations 185 Degrees of Freedom 192 
Centered Ritz 0.999019 Е Bar **2 0.999009 
Uncentered R**2 0.999841 T x Біз) 194.969 
Mean of Dependent Variable 1974.4145752 
Std Error of Dependent Variable  870.2600021 
standard Error of Estimate 27, 19809774 
Sum of Squared Residuals 144155,16055 
Regression Е (2,192) 97763.0676 
Significance Lewel of F о. 50000000 
Durbin-Watson Statistic 0.597396 
Variable Coeff Std Error T-Stat Siunif 
f f W T W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W E W W h W W h W W h h W h W h Th OW TW W W W W W W W W W W W W W W W W W W W W E ERE E ERE 
1. للش‎ 256.33157074 16.711865748 15.33830 0, 00000000 
ы 0.19519987 0.02109505 3.25335 0.00000000 
3. Д2 1.17995069 0.012 63515 93.38638 0. 00000000 


النموذج المقدر يكتب كما يلي: "0.197 + 256.33 = С,‏ 03 يمكن قبول هذا 
النموذج إحصائيا معتمدا على النتائج المتحصل عليها (للمعالم معنوية إحصائية» للنموذج 
قدرة تفسيرية عالية جدا) إلا أن هناك ارتباط ذاق بين الأخطاء و هذا ما نلاحظه من 
خلال إحصائية دربين-واتسون و عليه لا بد من تصحيح النموذج من الارتباط الذاتي. 
نذكر فقط أنه لتقدير هذا النوع من النماذج استعنا بالبرنامج التالي: 
HONLIN АП A1 Az‏ 
شط КЕЙШ, COMSFRHL © = АП + AL*YD**‏ 


COMPUTE АП-А1-А2-1.П 
NLLSí(FEHML-CONSFRML,ITERS-50] С 


3 مدخل إلى الانحدار اللا معلمي 

يعتمد هذا النوع من النماذج على تقنيات حرة "لا معلمية" فهي لا تفترض وجود 
عائلة نماذج بل ترتكز على الفكرة "أترك المعطيات تتكلم وحدها" " Let the data speak‏ 
"for themselves‏ عرف الإحصاء غير المعلمي تطورا كبيرا في الآونة الأحيرة و لا سيما 
في دراسة العلاقات الاقتصادية حيث i‏ يستخدم في السلاسل الزمنية إلا في بداية 
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الثمانينات”. مبدأ هذه الطريفة يتمثل في دراسة معالم تمركز أو تشتت التوزيع الشرطي 
للظاهرة Y‏ علما .X =x pdt‏ 

يتم اختيار هذا الطريقة عند تعميم الانحدار غير الخطي المعلمي» فعندما تكون هناك 
صعوبة في اختيار الشكل الملائم للنموذج غير الخطي» نستعين بتقنيات حرة لتقدير الظاهرة 
الاقتصادية معتمدا على المتغيرات المستقلة. إضافة إلى AUS‏ التقدير غير المعلمي للانحدار لا 
يعتمد على أي معلم أي لا يتعلق الأمر بتقدير شعاع معالم ذي بعد محدود بل عدد المعالم 
المراد تقديرها غير منتهي . 
3 . تقدير التوقع الرياضي الشرطي بطريقة النواة 

لنعتبر النموذج غير الخطي التالي: 

Y, = f(X,)+ © 

حيث Y,‏ هو للتغير Sab‏ أو التابع و X,‏ المتغير À, Lai‏ امس Је‏ و ج L bd‏ 
العشوائي الذي يحقق الفرضيات الكلاسيكية للنموذج. 

}| المتغير ,م ШЫ‏ في dus «Ү лей‏ يمكن كتابته انطلاقا من العلاقة 
Y, — f(X,)‏ = ,6 ويرجحع سبب وجود الخطأ العشوائي إلى إهمال بعض المتغيرات المستقلة 
التي S‏ أن تؤثر على المتغير التابع في النموذج أو الصياغة الرياضية غير السليمة أو 
حدوث lle‏ في كل من تحميع البيانات وقياس المتغيرات الاقتصادية. إذن يكون المتغير 
التابع دالة غير خطية Y)‏ معلمية) للمتغير المستقل مضافا إليه حد الخطأ. 

يتم تقدير هذا النموذج بطريقة تسمى بطريقة النواة .Kernel method‏ أدحلت هذه 
الطريقة لأول مرة من طرف )1956( Rosenblatt‏ لتقدير دالة الكثافة ثم أحذت ثانية من 
طرف )1964( Nadaraya‏ و(1964) Watson‏ لتقدير دالة الانحدار. Gad)‏ إذن هو 
تقدير X = ×( | Е(У‏ انطلاقا من الزوج (XY)‏ 


Härdle (1990) «Вова et Lecoutre (1982) أنظر‎ -1 
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ليكن بر القانون الذي يخضع له fi (X,Y) z s‏ مقدره المعرف بالصيغة: 


„n le 
ñ = бо 
ng 
و 0 مقدره المعرف كما يلي:‎ X OsÚ ون‎ 
LA. 
N iz 
كما يلي:‎ f(x) ع . يمكن كتابة‎ #0 BLS دالة‎ Х نفترض أن للمتغير‎ 
ydu(x, y) 
f(y bien 
g(x) 


coo) = [ydu(x,y) e»‏ الدالة f(x)‏ تكتب على الشكل: 
ФО)‏ _ 
fec‏ 
تعرف المقدرات غير المعلمية ۾ | sg.‏ ( .مص كما يلي: 
E]‏ 
"VER AW‏ 
үсе a‏ 


п ex) 
i=l h, 
nh, 
1 А ! А 
: هو مقدر بطريقة النواة يعرف 4 الأخير كما يلي‎ f(x) МАЙ المقدر‎ 


7 z x— X. 
Јо) = xu n 











P(x) = 








i=l h, 
أو معلم التمهيد و هو العنصر المحدد لنوعية المقدر‎ Bandwidth تسمى بالنافذة‎ h, حيث‎ 


فهو يعبر عن متتالية حقيقية موحبة تؤول إلى الصفر لما حجم العينة يؤول إلى ما لا AM‏ 
K() Li‏ تسمى بالنواة و التي تحقق الخصائص التالية: 


1- و يسمى أيضا بمقدر Nadaraya-Watson‏ 


1307 


lim |u|] K (u)| = 0 


ПЕ 


када < oo 


—00 


sup|K (u)| > © 
ueR 


[када =] 


—00 


يعتبر هذا المقدر ممهدا خطيا يعتمد على الاحتيار الأمثل للنافذة GY h,‏ يحدد درجة 
التمهيد للمقدر حيث أثبت بعض الإحصائيين من خلال الحاكاة أنه إذا كان эде‏ 
المشاهدات المستعملة تتزايد» ОЬ‏ قيمة النافذة تتناقص. إضافة إلى ذلك» كلما كبرت ch,‏ 
كلما صغر التباين ولكن مقدار уға)‏ يزداد. adeg‏ نختار نافذة Git‏ التوازن بصفة 
ie, tien‏ 

]13 كبر حجم العينة» فقيمة النافذة تتناقص و يكون تقارب f‏ نحو f‏ بنسبة احتمال 
أمثلا. من أحل [1/5,1] ع © لكل نقطة استمرارية (x)‏ 07 و من أحل xeR‏ حيث 
g(x) > 0‏ . عندما ono‏ لدينا: 


A 





ро) fa) 
Jah, (70) feo) [o or | 


من أجل a e[1/2,1]‏ لكل نقطة استمرارية (x)‏ 07 و من أج xeR‏ = ث 


.29(x)>l-a@‏ عندما ‹п->‏ لدينا: 


n, (70 fe) جك‎ ҳо reser | 


'28(х)- (1-а) 





مع Fe [кода‏ 
S‏ إذن تقدير تباين القانون الطبيعي امحدود» فالتباين الشرطي JAN o? (x)‏ بطريقة 
Nadaraya-Watson‏ يعطى على الشكل التالي: 


1- أنظر مثلا 89 .م ,)2001( Chikhi‏ 


=]51= 





TTE < x— X, AL 
ó w- dal " k ғо) 


هناك طرق أخرى باستعمال طريقة النواة منها الانحدار كثير الحدود المحلي Local‏ 
Polynomial Regression‏ و الذي يستخدم طريقة المربعات الصغرى المبوبة Weighted‏ 
Least Squares‏ فهي طريقة iglia‏ لطريقة النواة و التي من We‏ يتم تحديد الأوزان 
المناسبة oui‏ 

في الواقع الاقتصاديء المتغير Y,‏ لا يفسّر فقط Мәс‏ واحد و U)‏ قد Дә‏ بمجموعة 
من العوامل الخارحية و لهذا ينبغي إدماج جميع العوامل المؤثرة في الظاهرة لكي يكون 
التحليل كاملا. في بعض coU VE‏ تكون العلاقة بين الظاهرة الاقتصادية و Bloat‏ أو 
بعض محدداتما غير خطية Le‏ يستوجحب إيجاد شكل العلاقة الذي يربط هذه المتغيرات و 
لكن من الصعب تحديد شكلها و عليه يتم اختيار الأسلوب اللامعلمي لتعميم هذه 
العلاقة. نقترح قي هذه الحالة نوع من النماذج وهو الشكل غير الخطي التجميعي التالي: 

Y =c+ f/fi(X,)+ f. (X,,)+...+ f (X, )+ بع‎ 

نلاحظ أن Y,‏ مشروح من طرف k‏ متغير а‏ و لا يمكن للمتغيرات ال k.‏ أن تفسر 
Y‏ بشكل تام» لأنه لا LS‏ في غالب الأحيان حصر كل الظواهر المؤثرة على У‏ لذلك 
يدرج الخطأ العشوائي ,م الذي يتضمن كل المعلومات التي لا تقدمها المتغيرات المفسرة. 


يتم تقدير النموذج أيضا باستعمال طريقة النواة اعتمادا على أسلوب Nadaraya-‏ 
Watson”‏ 





1- لمزيد من التفاصيل و التدقيق أكثر لهذه الطريقةء أنظر )1979( Cleveland‏ و )1995( Mays‏ 

2- نظرا للتعقيدات الجبرية للصيغ الرياضيةء يمكن للقارئ التعمق أكثر في هذا النوع من المقدرات وذلك بالنظر إلى . 
Hastie, T, Tibshirani, R and Freedman, J. s Bowman, W and Azzalini, А. (1997)‏ 
)2001 


eps 


2.3 منهجية اختيار ДАМ‏ 


في التقدير اللامعلمي» يعتبر التبويب مهم OY‏ طرق التقدير تعتمد cade‏ حيث الأوزان 
تعرف رياضيا كما يلي: 


kc, n x= X. 
ЕЕЕ 


وهذا يعني أن مقدر Nadaraya-Watson‏ يسمح بتقدير دالة الانحدار. السؤال الذي 





نطرحه: كيف يتم تحديد النافذة واحتيار النواة؟ 

«Epanechnikov بالنسبة للنواة» هناك أنواع كثيرة من النواة منها النواة الطبيعية»‎ Ul 
المثلثية» المستطيلة» الثنائية». .)2 لعل أشهر هذه الأنواع:‎ 

K(u)= qur <1) =: Epanechnikov نواة‎ — 

K(u)- (22) ^ ew qu | :Gaussian Kernel النواة الطبيعية‎ - 

К(и) = (1-—|и\)(Т1(и| < D) :Triangular Kernel ali النواة‎ - 

К(и)- Zaa <1)) ‘Rectangular Kernel النواة المستطيلة‎ - 

بمكن القول أن النواة الطبيعية هى الأكثر استخداما في التقدير WY‏ تعطى أوزانا مهمة 
للمتغير X,‏ القريب من ,¥ . استخدام الأنواع الأحرى من النواة يحتاج استخدام نافذة 

يعد احتيار معلم التمهيد "النافذة" لأي مقدر غير معلمي مشكلة بالنسبة للإحصائي. 
تطبيقياء يمكن الحصول على القيمة المثلى للنافذة بالتوفيق بين التباين و مقدار التحيز و يتم 

1 ; ; 

ذلك بصغير معيار يسمى بدالة » Cross Validation‏ « الذي يعرف رياضيا كما يلي : 


CV(h)= у оь) 


Hárdle (1990) أنظر‎ -1 
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مال 6: 
på‏ هذه الطريقة على متغير مصطنع ое)‏ طريق محاكاة). ste‏ مشاهدات هذه 
السلسلة 1000. لنعتبر السلسلة غير الخطية المعرفة كما يلي: 
o = 2zil n‏ 
Y,=sn@+é,, е, > М(0, 0.05)‏ 


نقوم بحساب قيم Шығ‏ للنافذة h,‏ بطريقة .Cross validation‏ ترتكز ]05 هذه 
الطريقة على حساب النافذة و التي تصغر معيار Cross validation‏ من أحل كل نواة. 
النتائج تظهر في الجدول التالي: 


الجدول (4): تقدير النافذة و دالة Cross Validation‏ بطريقة النواة 





Kernel form شكل النواة‎ 





luu . 
ad Triangular 2) | Epanechnikov | Gaussian الطبيعي‎ 


Rectangular 





CV h CV h CV h cr h 


n n n n 





0.2946 | 0.005 | 0.3104 | 0.005 | 0.2703 | 0.005 | 0.2792 | 0.005 





0.2759 | 0.010 | 0.2836 | 0.010 | 0.2619 | 0.010 | 0.2669 | 0.010 





0.2587 | 0.05 | 0.2603 | 0.05 | 0.2658 | 0.05 | 0.2596 | 0.05 





0.2588 | 0.075 | 0.2589 | 0.075 | 0.2882 | 0.075 | 0.2654 | 0.075 





0.2683 | 0.015 | 0.2742 | 0.015 | 0.2590 | 0.015 | 0.2625 | 0.015 





0.2626 | 0.020 | 0.2690 | 0.020 | 0.2585 | 0.020 | 0.2605 | 0.020 





0.2601 | 0.035 | 0.2626 | 0.035 | 0.2599 | 0.035 | 0.258 | 0.035 





0.2594 | 0.08 | 0.2589 | 0.08 | 0.2945 | 0.08 | 0.2672 | 0.08 





























0.2589 | 0.065 | 0.2592 | 0.065 | 0.2700 | 0.065 | 0.2624 | 0.065 
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الشكل رقم (2): تقدير الانحدار بطريقة JI‏ 81 


نواة طبيعية نواة Epanechnikov‏ 




















D observed O ме Û fed D observed C twe Û fed 
نواة مستطيلية‎ AG نواة‎ 
27 27 = 

















00 16 32 48 64 


O observed C e O filed 
О observed Û tre Û fied 





=]55= 


قمنا بتقدير الانحدار غير المعلمي 3 . Y‏ على م Nadaraya-Watson 4% L‏ الذي 
يرتكز أساسا على التمهيد باستعمال النواة معتمدا على „Ай‏ التوقع الرياضي الشرطي. 
العنصر المحدد لحودة المقدر هو الاختيار الأمثل للنافذة. يظهر Ы»‏ من خلال الشكل 
الموضح أعلاه أن القيم الحقيقية و الفعلية تنطبق تقريبا أي تتقارب فيما بينها كما يبدو لنا 
أيضا أن كل أنواع النواة المستخدمة هنا تعطي نفس النتائج. 

نلاحظ of‏ للنموذج (باستعمال النواة الطبيعية) قدرة تفسيرية 0.6425 = А?‏ و بواقي 
التقدير المبينة في الشكل )3( مستقلة ذاتيا حيث إحصائية دربين-واتسون تساوي 2.03. 


الشكل رقم (3): بواقي التقدير (النواة الطبيعية) عند 0.035 = h,‏ 








| 
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نقترح OW‏ النموذج غير الخطي التجميعي التالي: 


Y = fiXa) t fs Xn) +e; 


X, = 50 0 


X = coso 
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لتقدير الانحدار المتعدد لتغيرين» Y, 4X Абу‏ على Xa, X‏ باستخدام النواة 


الشكل رقم (4): تقدير الانحدار المتعدد بطريقة النواة المثلثية 


Kernel Regression Result 
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حيث تم „дй‏ النموذج باستعمال نافذة تساوي 0.10. يمكن القول أن الاختيار الأمثل 
للنافذة يضمن سرعة تقارب مثلى. لتقدير هذا النوع من النماذج استعنا ببرنامج RATS‏ 


5.04 


لاحتيار النافذة المثلى» نقوم жаз‏ معيار :Cross validation‏ 
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declare vector[series] yHat vec (7) 
compute [vector] bandwidth vee = ||0.005,0.01,0.05,0.075,0.015,0.02,0.035,0.08,0.065| | 
do 11=1,9 
Bkernregikernel-gaussian,bandwidth-relative] v / yHat vec[ii) eps 
Hw 
8 bandwidth vec (ii) 
display "relative bandwidth:" 8.888 bandwidth үес (11) š 
م"‎  croüss-valuation function:" #.##8#8# tcv 
end do 
Scatter (header="Kernel Regression Results",$ 
subheader="with different bandwidths", $ 
style-dotline,key-below,klabel-||"observed","h-,5i","h-15","h-55"||] à 
ту fil 
и yHat vec(1) / 4 
т yHat veciz] م‎ 6 
w yHat vec(3] / 2 


SH: CHR CH: CH: 


نقدر الانحدار على النافذة المثلى» مثلا باستعمال النواة الطبيعية: 


Bkernregíkernel-gaussian,bandwidth-relative)] y / vHat resids 
How 
# 0.035 


ul‏ بالنسبة للانحدار المتعدد: 


(kernel=triangular,bandwidth=relative) z / z=Hat eps‏ جم عرز حر معز ذا 

# xTrue  yTrue 

# 1.10 0.10 

Scatter (header="Eernel Regression Result", style=dote, $ 
hmin=-1.0, hmax=1.0,vmin=-1.0,vmax=1.0, š 
key-below,klabel-||"ohserved","true","fritted"||] 3 

# xTrue z # 1 

# xTrue zTrue / 2 

# xTrue zHat / 4 
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axe oe) 
аш إلى‎ Jà ae 
المعادلات الانية‎ 
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مدخل إلى نماذج المعادلات الآنية 


في الفصول السابقة» كان التقدير مقتصرا على النماذج الاقتصادية المكونة من А Solas‏ 
واحدة تحوي متغيرا تابعا واحداء وقد تحوي العديد من الم تغيرات LM‏ تقلة. في ج ال 
الاقتصاد يوحد نماذج تتألف من عدة معادلات يجمع بينها SU‏ مشترك بواسطة المتغيرات 
المتضمنة في النموذج. معظم تطبيقات الاقتصاد تتكون من العديد من المع ادلات ال تي 
تنتمي إلي نظام متداحل. من أهم النماذج في الاقتصاد نموذج العرض والطلب حيث ي تم 
تداحل تحديد السعر والكميه بين النموذحين. فمثلا لدراسة الطلب على سلعة ما ج ب 
دراس . ة العرض نظرا لتداحل النموذحين معا. في المعادلات الآنية» SEY‏ تطبي سق 
طريقة المربعات الصغرى العادية OY‏ المتغيرات المستقلة قد تتضمن متغيرات تابعه ويوج د 
ترابط بين المتغيرات والخطأ العشوائي مما يؤدي إلى الحصول على مقدرات متحيزة. لذلك 
يتم استخدام طرق أخحرى للتقدير منها طريقة المربعات الصغرى على مرحلتين أو المربعات 
الصغرى غير المباشرة بدلا من المربعات الصغرى العادية. 

في هذا الفصلء نقوم بدراسة المعادلات الآنية و ذلك باقتراح طريقة لتق دير مع الم 
الشكل الميكلي و دراسة الخصائص الإحصائية للمقدرات و بعد ذلك سنتطرق إلى مشكل 
التمييز و احتبار الآنية. 

1. أمثلة على نماذج المعادلات الآنية: 
1.1. نموذج العرض والطلب: 

كما هو معروف فان سعر السلعة والكمية المباعة تتحدد عن طريق التفاعل بين منحنى 
العرض والطلب للسلعة. للتبسيط» نفترض أن منحنيات العرض والطلب خطيه وبإض BL‏ 
المتغير العشوائي يمكن كتابة المعادلة كما يلي: 


دالة الطلب: Q, =Q +GP, +E,‏ و0 > يه 
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B>0, O,=B + BP +e,  :ضرعلا‎ ab 
Q, = Q, التوازن:‎ 
t الكميه المطلوبة في الفترة الزمنية‎ : Q, 
./ الكميه المعروضة في الفترة الزمنية‎ : Q, 
. í سعر السلعة في الفترة الزمنية‎ : ۶ 
العشوائي.‎ edt : بع‎ 

نلاحظ أن J‏ . م و Q‏ تأثير متبادل فمثلا المتغير العشوائي E,‏ يتغير بسبب التغير في 
المتغيرات التي تؤثر على © مثل الدحلء الثروة و الذوق» فينتقل منحنى الطلب إلى de‏ ى 
إذا كانت موجبة والى اليسار إذا كانت ,يم سالبة» أي انتقال المنحنى يؤدي إلى تغير قيمة 
P‏ و @. وكذلك إذا تغيرت в,‏ ( تغير poke жә‏ الإنتاج» تغيرات في التقنية...الخ) 
ستؤدي إلى انتقال منحنى العرض مسببة في تغير P‏ و Q‏ بسبب الارتباط المتداحل ب ين 
Q P‏ و ,8. في لمعادلة الأولى P‏ و Q‏ و ,رع و P‏ في لمعادلة الثاني Ja‏ ذلك لا 
бА‏ تطبيق المربعات الصغرى العادية بسبب عدم تحقق فرضيات الاستقلالية بين المتغيرات 
المفسرة والمتغير العشوائي. 


2.1 نموذج السعر و الأجور: 
ليكن نموذج فيليب للأجور والنقود والسعر المعرف رياضيا كما يلي: 
W,=a,+a,UN,+a,P +6,‏ 

P, = By + BW, + BR, + BM + بوت‎ 

WV,‏ معدل التغير في الأحور 

UN,‏ : معدل البطالة 

P‏ : معدل التغير في الأسعار 

,۸ : معدل التغير في تكلفة رأس المال 

M,‏ : معدل التغير في الأسعار لعناصر الإنتاج المستوردة 
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#: الزمن 
En 3 б‏ هي المتغيرات العشوائية. 
حيث أن المتغير ‏ يدحل في معادلة الأحور والمتغير W‏ يدحل في معادلة السعر» M‏ يعني 
أن المتغيرين ثنائي التأثير. بناء على ذلك تكون المتغيرات المستقلة مرتبطة م ع اأ تغيرات 
العشوائية ما يؤدي إلى عدم تحقق الفرضيات الخاصة ب طريقة المربعات الصغرى العادية و 
لا бА‏ تطبيقها لتقدير النموذج. 
3.1. نموذج كينيز لتحديد الدخل: 
لنعتبر النموذج الاقتصادي الكلي المكون من ثلاث معادلات: 
C, =a) ға”, +£, , 0 <a, <1‏ 
وو + أرط + Z, = b,‏ 
Y,= C, +1,‏ 
SPA VLC,‏ الإجمالي في الفترة / 
: الاستثمار الإجمالي في الفترة / 
wey,‏ الوطني في الفترة / 
,€ و ,8 هي المتغيرات العشوائية. 
نلاحظ أن الدحل يفسر الاستهلاك أي يظهر كمتغير مستقل في المعادلة الأولى أما في 
المعادلة الثالثة يظهر كمتغير تابع و هذا يعني أن المتغيرين ثنائي التأثير. من جهة أخحرى» 
هناك استقلالية تامة بين Y,‏ و г,‏ في معادلة الاستهلاك و هذا ما يتناقض مع معادلة 


1 


التوازن» حيث أنه إذا قمنا بتعويض C,‏ و Le T,‏ يساويهما في المعادلة الثالثة» نحصل على 





ما يلى: 
Y =a + a,Y, te, t b, + bY, “ғ,‏ 
أي : ,6 + ,€ + a,)Y, = a +b), + bY,‏ -1( 
+ + 
و عليه: 3 + y bo, b, y‏ 
ld, 1-a,‏ 


l-a, 
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و هذه الأخيرة تشير إلى of‏ المتغير Y,‏ دالة تابعة ل . ,ى أي соу(У,ғ,)%0‏ وهذا 
تناقض و حرق لفرضيات المربعات الصغرى العادية» ما يؤدي إلى الحصول على مقدرات 
متحيزة و غير متسقة. 

2. البناء الميكلي والصورة المختزلة للمعادلات: 

لمعرفة المشاكل التي تواجه تقدير المعادلات الآنية» يحب تعريف بعض ¿M‏ اهيم مه الى 
طبيعة نظام المعادلات الآنية» هل التغير في السعر مثلا هو الذي يسبب ارتف اع الكمي А‏ 
المطلوبة أم ارتفاع الكمية المطلوبة هو الذي يؤدي إلى التغير في السعر؟ هد اك تحدي د 


انخفاض الكمية المطلوبة» وانخفاض الكمية المطلوبة سيؤدي إلى انخفاض الكمية المعروض А‏ 
وانخفاض الكمية المعروضة سيؤدي إلى ارتفاع الأسعار وهكذا. إن الاقتصاد مليء بالكثير 
من الأمثلة بالتأثير әже ді‏ والسببية الثنائية Le‏ يتطلب تطبيق المعادلات الآنية. 
يسمى نظام المعادلات المتعددة» المقترح من طرف الاقتصادي و الذي يترحم مباش ,5 
العلاقات بين المتغيرات بنظام المعادلات الميكلية و نظام المعادلات الآنية هو النظام الذي 
يكون هناك تأثير Y. J‏ على ألأقل على أحد المتغيرات المستقلة بالإض افة إلى اله gol‏ 
الموجود من المتغيرات المفسرة على المتغير التابع. لبناء نموذج المعادلات الآنية» — الفصل 
(gll ci med ow‏ ده Ү, yy y GT‏ قبس Je deba Ba (АД ole‏ 
تحدد Ху) GT‏ و X,‏ وتسمى متغيرات (Ager у=‏ 
Y, = G; + G Y,, + a5 X, + 0 X, + Ey,‏ 
بو + Y,, = Bo + ДҮ, + ұр ы‏ 
إذا كانت مثلا ,۲ هي الكمية المطلوبة للحم By Bl‏ و Y>‏ سعر Bo Bl‏ و Xi‏ دحل 
المستهلكين و X;‏ سعر لحم البقر ( السلعة البديلة). أي أن المعادلة الأولى 2 لى س لوك 
المستهلك بينما المعادلة الثانية تمثل سلوك المنتج والمعادلتان معا تسمى By‏ ام المع ادلات 
ASI‏ 
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تصف المعادلات الميكلية النظرية الاقتصادية حا ف ال تغيرات А Д‏ ب التعبير 
بالمصطلحين الداحلي والخارحي. يجب أن ينظر الباحثون إلى النظام كاملا ليتمكنوا م cp‏ 
معرفة المردود الالتفافي المتداخل في النظام. على سبيل الك .ال ғ Y,‏ ددة AYL‏ تراك 
.(jointly determined)‏ أي تغير Y, à‏ سيؤدي إلى تغير في Sly Y,‏ تؤدي ب دورها 
إلى تغير في LY,‏ مقارنة بالتغير في X,‏ والذي سيؤدي إلى التغير في Y,‏ ولكن لن يلتف 
مرتدا ليؤثر في X,‏ مره أخرى. المع 4-4р0,,а,, By By, By By PUL‏ تس مى 
المعاملات الميكلية واختبار الفرضية — أن يكون عن قيمهم ومؤش راتحم m)‏ الب أو 
(Gar ys‏ كما هو ق معاملات العادلة الواحدة. 

نلاحظ of‏ المتغير يسمى داحلي لأنه مشترك التحديد ولیس لأذ + يظه ر في 5 لا 
المعادلتين. أي أن X,‏ وهو سعر لحم البقر يعتبر متغيرا حارجيا Y uM‏ يتح دد آني at‏ 
سوق الخراف. السؤال المطروح هنا: كيف نفرر ما إذا كان متغيرا داخليا أو GL wr gle‏ 
هناك بعض العوامل А yll Gsl‏ مثل الحو الخارحي» ولكن هناك متغيرات لا 2 بر لا 
حارجية ولا داخلية اعتمادا على эде‏ وطبيعة المتغيرات في المعادلات الأخرى في النظ el‏ 
ففي بعض النماذج التي تتضمن متباطئات 0 نظام يتضمن معادلات المتباطة ات الموزع à‏ 
وللتوضيح تسمى المتغيرات المتباطئة للمتغير الداحلي والمتغيرات الخارجي ¿ قي тіз АЈ‏ 
افر aol‏ اشددة aia‏ أي أن المتغيرات الخارجية والمتغيرات المتباطئة محدده حارج النظام 
لمعادلات محدده أو قبل الفترة الحالية. 

إن الصورة المختزلة للمعادلات الآنية تعبر عن كتابة كل متغير داخلي ЛУ‏ ة = ع 
المتغيرات الخارحية في النموذج (NI‏ من خلال النموذج الكيتري» لدينا: 





а, t b, b, Eo, €, 
Ү = + fes 
leg 1-а, l-a 
I, =b, +b/Y, + €», 
a, + a,b a,b ae, +E 
C, = 0 0 ТЕ 1251 Y+ 1227 It 
Log, 1-а l-a, 
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„З‏ الصيغة العامة لنماذج المعادلات الآنية و التحيز الآني: 

لتعميم الصيغ السابقة لنماذج المعادلات الآنية» نفترض أنه لدينا JSA‏ العام لنم وذج 
حطي متكون من m‏ معادلة هيكلية و كل معادلة تحتوي على m‏ متغير داحلي و k‏ متغير 
محدد مسبقا و متغيرات A‏ العشوائي الموزعة توزيعا طبيعيا. يمكن كتابة النموذج رياضيا 


كما يلى: 
Fe FD yy u FEA, + Cad a ure X, m6,‏ رول Br, bs‏ 
b,Y,, + Da, +-+ Domt m же Жы + C2 ор + ...+ Cop X, Oy‏ 
+O oK; жебе Хр = € ni‏ بدي + b Mi; Фо Аа‏ 
b, 12 im | Tu Ci сор с, J X, Er‏ 
b, b; om | Lor n Сі Со с, | X5 EL‏ 
b bp ЫЫ Dis Lm Cu C2 C mk K kt Em‏ 
أى: 


J +C, E 
(m,m) (m,1) (mk) (КЛ) (ml) 

بطبيعة الحال» في كل معادلة» هناك بعض لمعاملات معدومة و المتغير الذي Allee‏ 
يساوي الواحد يعتبر المتغير التابع. إذا كانت المصفوفة 8 معرفة» فيمكن الانتقال من 
الشكل الميكلي إلى الشكل المختزل و ذلك بكتابة الشعاع Y‏ بدلالة الشعاع X‏ حيث: 

Y=-B'CX+B"e 

فيمكن إذن تطبيق طريقة المربعات الصغرى العادية باعتبار أن الأخطاء Ble‏ مستقلة 
عن × . 

بالرغم من بساطة الصيغة الرياضية إلا أن حانبه التطبيقي معقد نوعا cle‏ فمعرفة 
mxk‏ عنصر Y BCH giad‏ يسمح بتحديد المصفوفة В‏ التي تحتوي على mxm‏ 
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253 عنصر. نحن 03 في حالة‎ mxk المكونة من‎ ٥ و هذا فضلا عن المصفوفة‎ „ше 
فبدون قيود إضافية» من المستحيل إيجاد‎ See (mxm)+(mxk) . J معادلة‎ mx k 
Identification حلول ممكنة. الأمر هنا يتعلق بمشكل التمييز (أو التعريف)‎ 

بالعودة إلى النموذج الكيتري» يمكن كتابة الشكل المصفوفي حيث: 


=a, 0 Л bo Q- =a C 

4 С-|-% =b ТЕНЕ B= 1 0 c Y=|1 
0 0 m 1-1 1 Y 

ey 

£ — 65 

0 





لاستخدام طريقة cols M‏ الصغرى يجب أن تتحقق جميع الفرضيات الأساسية BY‏ إذا 
تم تطبيق هذه الطريقة على المعادلات الميكلية للنظام GV)‏ فإن المقدرات تكون متحيزة. 
هذا التحيز يسمى التحيز GV‏ أو تحيز المعادلات الآنية» بمعنى أنه في النظام الآني» القيم 
المتوقعة لمقدرات المربعات الصغرى للمعاملات АКМ‏ لا تساوي القيمة الحقيقية 
ECÊ) > f‏ . يحدث هذا التحيز عندما يرتبط الخطأ العشوائي حطيا مع المتغيرات الداحلية 
في النموذج (المتغير التابع يدخل في المعادلة كمتغير مفسر). 
4. مشكل жай‏ (التعريف) :The identification Problem‏ 

تشير مشكلة التمييز إلى إمكانية أو عدم إمكانية حساب العالم الميكلية لنموذج 
المعادلات الآنية انطلاقا من معالم النموذج المحتزل. يحب دراسة مشكلة التمييز حيث أنه 
لا يمكن تطبيق AR e‏ تقدير مناسبة على المعادلات إلا إذا كانت هذه الأخيرة معرفة» فإذا 
كانت تلك المعادلات معرفة» فإنه يمكن تقدير معالم الشكل الميكلي. أما إذا كانت المعادلة 
غير ميزه OB‏ ذلك يعني أنه لا يمكن تقدير ДАП‏ الميكلية لنماذج المعادلات الميكلية انطلاقا 
من معام الصيغة المختزلة. 
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لدراسة شروط التمييز (التعريف)» LY‏ من أن نشير إلى أن هناك قيود على المعاملات 
وهما نوعان: قيود الإقصاء و القيود الخطية. أما بالنسبة لقيود الإقصاءء نعتبر كل مرة أن 
متغيرا Ulo‏ أو Le be‏ لا يظهر في المعادلة الميكلية و هذا يرحع لكون أن هذه المتغيرات 
Ú‏ معامل معدوم. على سبيل SEM‏ إذا رحعنا إلى النموذج الكيتري» نلاحظ أن المتغير I,‏ 
غير موحود في معادلة الاستهلاك, معامله يساوي إذن الصفر. في المصفوفة pas «В‏ 
السطر الأول و العمود الثاني يساوي الصفرء أما القيود الخطية يتعلق АО‏ هنا بوحود 
قيود على المعالم حيث أن بعض المتغيرات قد تشترك في معامل واحد و هذا ما نلاحظه في 
بعض النماذج الاقتصادية. . 
تتحدد شروط التعريف معادلة بمعادلة. هناك ثلاث OVE‏ للتعريف: 
- المعادلة ناقصة تعريف cunder-identified‏ إذا كان عدد المتغيرات الخارحية Q‏ 
المعادلة يتجاوز عدد المتغيرات الداخلية في المعادلة مطروحا منه واحد. الحل في 
النظام الميكلي مستحيل. 
- المعادلة معرفة تماما cexactly-identified‏ إذا كان эде‏ المتغيرات الخارحية في 
العادلة مساويا لعدد المتغيرات الداحلية في المعادلة مطروحا منه واحد. 
- المعادلة زائدة تعريف cover-identified‏ إذا كانت عدد المتغيرات الخارحية في 
المعادلة يقل عن عدد المتغيرات الداخلية في المعادلة مطروحا ада‏ واحد. 
إذا كان النموذج ناقص تعريف» فإن ليس هناك إمكانية لتقدير معالم النموذج و بالتالي 
ينبغي إعادة النمذجة. 
تطبيقياء هناك قاعدة سهلة لدراسة شروط التمييز» لدينا أولا: 
m‏ : عدد المتغيرات الداحلية في النموذج gl)‏ أيضا эде‏ المعادلات) 
эде : ۸‏ المتغيرات الخارحية في النموذج 
ode : m:‏ المتغيرات الداحلية التي تظهر في معادلة ما 
۸ : عدد المتغيرات الخارجية التي تظهر في معادلة ما 
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عندما تكون القيود إلا قيود الإقصاءء الشروط الضرورية للتمييز هي كالتالي: 

:m—m +k-k «m-1 %‏ المعادلة ناقصة تعريف 

тт +k-k =m-1 %‏ المعادلة معرفة تماما 

тет +k-k »m-1 %‏ المعادلة زائدة تعريف 

عندما يكون لدينا r‏ قيد يتعلق الأمر بالقيود على «ДЫ‏ الشروط تصبح كما يلي: 

:m—m -k-k +r<m-1 %‏ المعادلة ناقصة تعريف 

+r=m-1 <‏ يم ع + :m—m‏ المعادلة معرفة تماما 

:m—m +k—-k +r >< m-1 %‏ المعادلة زائدة تعريف 

و هذه الشروط هي ضرورية و ليست كافية و تسمى أيضا شروط الترتيب. يجب إذن 
على الإحصائي التحقق من الشروط الكافية و التي تسمى بشروط الرتبة و التي تعتبر صعبة 

ليكن النموذج على الشكل аман‏ 


B.Y+C.X2= є 


(т.т) (т,1) (mk) (КА) (т) 

لتكن المصفوفة P=[BC] & P‏ و التي ذات بعد (т,т+ k)‏ 

لتكن d,‏ مصفوفة القيود المتعلقة بالمعادلة i‏ حيث: 0= i Рф‏ هو السطر رقم і‏ 
للمصفوفة P‏ و h‏ العمود رقم h‏ للمصفوفة ‚ф‏ 

لتكن asy u, =rang[P]‏ المصفوفة Pó,‏ و ote m‏ المتغيرات الداحلية Q‏ 
النموذج» شرط الرتبة هو كالتالي: 

y, > 7-1 <‏ : المعادلة j‏ ناقصة تعريف 

m-1 %‏ - بير: المعادلة j‏ معرفة تماما 


— = المعادلة ¡ زائدة‎ : y, < m-l “ 
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ly Js 


ليكن النموذج التالي: 
Y, = a(Y,, +X,) tE,‏ 


Y, = bY, TEE + © بو‎ 


,7 : الناتج الوطني Keyl‏ خلال السنة f‏ 
LY,‏ استهلاك الأسر خلال السنة t‏ 
X,‏ : الطلب النهائي خلال السنة t‏ 

المطلوب تحديد شروط са‏ النموذج (الضروري و (BIS‏ 

يحتوي النموذج على متغيرين داخليين Y, CY,‏ أي т=2‏ و متغيرين خارجيين X,‏ 
و ,۲ أي 2-2 . نلاحظ of‏ المعادلة الأولى تحتوي على ee Aš‏ و الذي يعبر عن 
القيد حول المعاملات حيث هناك متغيران يشتركان 3 du‏ واحد. بتطبيق شروط 
التمييز» نستنتج أن هناك متغيرين داحليين 2 = т‏ و متغير خارحي واحد КО=1‏ و 
هناك قيد واحد حول المعالم 1= » أما المعادلة الثانية» هناك متغيران داخليان و متغير 
Je:‏ > واحد 2= m‏ و 1- Kk‏ إلا أنه لا يوحد قيد حول المعالم 0 -/7. 

بالنسبة للمعادلة الأولى» لدينا: 
m-m +k-k +r=2-24+2-14+1=2>m-1=2-1=1‏ و عليه العادلة 
الأول $4505 تعريف. 

بالنسبة للمعادلة الثانية» 





Оу m-m +k-k +r=2-2+2-1+0=1=m-1=2-1=1‏ المعادلة الثانية 





معرفة تماما. 


1- Bourbonnais (2003), p. 212 
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يتم تطبيق شروط الرتبة» النموذج المصفوقي يكتب كما يلي: 


1 -a 7 + -a 9 X, [ёи 
-b l I 0 =C Т 1 و‎ 
B x Y + C x А = ё 


لتكن المصفوفة Р‏ حيث: 


1 -a -a 0 
)هادم‎ 1 0 | 


المصفوفة cg‏ مصفوفة القيود للمعادلة الأولى» تحدد كما يلي: 

cX, =3 السطر‎ (Y, =2 JAY, = 1 السطر‎ ( pee fe Lu كل‎ - 
(Ya 54 السطر‎ 

- عمود بقيد إقصاء (متغير داحلي أو خارحي غائب) و بقيد حطي على المعاملات 

- بالنسبة لعلاقات الإقصاءء الأعمدة مكونة من العدد 0» باستثناء المتغيرات التي 
Seles‏ معدومة» نضع القيمة 1 

- بالنسبة للقيود على المعاملات» نوضح العلاقة بين المعاملات. في هذا النموذج» 
لدينا: 0= Y, D Cae‏ و X,‏ نفس المعامل) 

يمكن إعادة كتابة الشرط: 0= Рф,‏ 

ليس لدينا في المعادلة الأولى إلا متغير غائب واحد وقيد على معامل المتغيرين Y,‏ و 


Х,‏ » ليكن العمودان: 
0 0 
Y,‏ و lab X,‏ نفس المعامل 1 0 0 
у ла‏ غائب في المعادلة الأولى — =i‏ 0|“ 
0< 1 


بالنسبة ل . رم» لدينا قيد واحد: المتغير X,‏ غائب في المعادلة الثانية» ليكن: 


I= 


oro © 


ó, = <— AÀjUJ غائب ف المعادلة‎ X, المتغير‎ 
0 0 
1 -a -a 0\0 1 0 0 
Рф = = 
-b 1 0 -cjo -1 —c 1 
1 O 
rang(P¢,) = u, =m-1 على ذلك» فإن:‎ ely و‎ 
و هذا يعني أن المعادلة الأولى معرفة تماما.‎ 
0 
рф, = 1 -a -a 010) (-а 
? =b 1 0 -с/1| (0 
0 
rang(P@,)= U, 12 m-1 أي:‎ 


إذن المعادلة الثانية معرفة У) GU‏ إذا كان (а-0‏ 


نلاحظ أن في شرط الرتبة المعادلة الأولى معرفة تماما عكس نتيجة الشرط الضروري 
حيث وجدنا أن هذه المعادلة زائدة تعريف و لكن لا يهم ШЫ‏ المعادلة معرفة في كلا 


الحالتين. 
5. طرق تقدير المعادلات الآنية 


إن هناك العديد من طرق التقدير الق يمكن استعمالها لتجنب التحيز الموحود في حالة 
تطبيق المربعات الصغرى العادية على المعادلات الآنية إلا أن أكثر طريقة مستخدمه هى 
طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة (ILS)‏ وطريقة المربعات الصغرى على مرحلتين 


(DLS) الصغرى المضاعفة‎ cols M و تسمى أيضا بطريقة‎ (2SLS) 
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e‏ إذا كانت المعادلة معرفة تماماء يتم استعمال طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة 
(ILS)‏ أو طريقة cols M‏ الصغرى على مرحلتين )2815( 

e‏ أما Is‏ كانت العادلة زائدة تعريف» ففي هذه الحالة لا يتم تطبيق إلا طريقة 
المربعات الصغرى على مرحلتين .(2SLS)‏ 


5. طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة 
ترتكز طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة على تطبيق طريقة المربعات الصغرى 
العادية على المعادلات المعرفة تماما للنموذج في شكله المحتزل. نتبع الخطوات التالية: 
e‏ الانتقال من الشكل ISA‏ إلى الشكل المختزل للنموذجء أي كتابة كل жә‏ 
داخلي بدلالة جميع المتغيرات الخارجية في النموذج 
© تقدير كل معادلة بطريقة المربعات الصغرى العادية (OLS)‏ 
e‏ حساب معاملات المعادلات الميكلية عن طريق العلاقة الحبرية الموحودة بين 
المعاملات المختزلة و الميكلية JEN‏ وحيد ОЎ‏ النموذج معرف (LE‏ 
تعتبر مقدرات طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة GLS)‏ للشكل المختزل أحسن 
تقدير des‏ و غير متحيز BLUE‏ غير أن مقدر معاملات الشكل e IA‏ المتحصل عليه 
انطلاقا من المقدر الأمثل بطريقة المربعات الصغرى غير المباشرة ILS)‏ متحيز في العينات 
الصغيرة» فالخصائص التقاربية Jef‏ من التحيز يقترب من الصفر كلما كبر حجم العينة. 
5. طريقة المربعات الصغرى على مرحلتين أو المضاعفة 
إن هذه الطريقة هي الأكثر استخداما ق JA‏ التطبيقي» حيث أن مقدرات المربعات 
الصغرى العادية سوف O S‏ متحيزة لتجنب هذا التحيز بمكن إيجاد متغير يتميز بكوذ a‏ 
مساويا في القيمة للمتغير الداحلي و ألا يكون مرتبطا مع الخطأ العشوائي. إذا А dos‏ ذا 
المتغير وتم استبداله مع المتغير الداحلي حيث يظهر كمتغير مفسر ويكون غير مرتبط م ع 
الخطأ العشوائي» فإن الفرضيات الأساسية للنموذج تكون محققة. يسمى هذا المتغير بالمتغير 
الأداة Instrumental variable‏ ليحل ل M‏ تغير ال داحلي» حي de‏ ه لا توج د 
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سببية causality‏ بين المتغير الأداتي وأي من المتغيرات الداحلية فاستخدام M‏ تغير IV‏ 
يجنب النموذج مشكلة عدم تحقق فرضيات OLS‏ لإيجاد ذلك المتغير نسعى لاس تخدام 
يقة المربعات الصغرى على مرحلتين gh‏ المضاعفة). 
ليكن النموذج المتكون то‏ متغير داخلي و k‏ متغير = ارحي و م تغيرات ال د 
العشوائي الموزعة توزيعا طبيعيا: 


Б.У, +67, +... عد‎ Di Y, ورت حك‎ А, tre X, tcu X, = Ey 


Cy = E‏ دمحل رو Vig +byYy uo RCA FCDA‏ روط 


t 


BY, + Валы tec D ond Ly с. 14 + Cao X 5, T+... + с. Жұ, = 


ті 
يتم في المرحلة الأولى إجراء انحدار لكل متغير داحلي على جميع المتغيرات الخارحية‎ 
الموحودة في النموذج الميكلي» أي انحدار الصورة المحتزلة:‎ 
„= «Xy та, X, +... + Ay X, Tu, 
Y, = G, Xy + ln a, +. 034 X, + Uy, 


Ж - а, Хи + (ағд аі +... + а, Хы * U mi 


والذي يقود إلى قيمه مقدرة للمتغيرات الداخلية Y. Y a Vy‏ 

و في المرحلة الثانية» يتم استبدال المتغيرات الداخلية على يمين المعادلة الميكلية ب القيم 
المقدرة ويعني ذلك استخدام القيم المقدرة ( وتسمى متغير أداة Instrumental variable‏ ( 
بدلا عن القيم الحقيقية لتلك المتغيرات عند أجراء الانحدار و من تم يتم تقدير all‏ ادلات 


التالية باستخدام طريقة المربعات الصغرى العادية: 


Fy = Dla; За +b; Y, FCA tO op t... Te X, FE, 


Ya = b,,Y,, + ...رو ليوط‎ b,,Y,, tc, Ау + Cop X, +..+с Xu + 6;, 


Lm = БУ, + D2, Pest CaA FEA fabu +€ 
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نلاحظ أن المتغير التابع مازال هو المتغير الداحلي الأصلي لكن التغيير تم في M‏ تغيرات 
الداحلية الموحودة في الجانب cl)‏ للمعادلة الميكلية. من خواص المربعات الصغرى على 
مرحلتين: 
© تتميز مقدرات Ub ISLS‏ متسقة ولكن تظل متحيزة في العينات الصغيرة» LISS‏ 
كبر حجم العينة كلما كانت هذه المقدرات غير متحيزة 
e‏ يجب التأكد من المتغيرات الداخلة في النموذج المختزل» أي il‏ .ام seb‏ ارات 
حسن التوفيق 
e‏ إذا كانت المتغيرات الخارحية مرتبطة فان النموذج لن يكون جيدا 
Ө‏ عند استخدام إحصائية Student‏ لاختبار المعنوية الإحصائية للمعالم» ie‏ .درات 
5 أفضل بكثير من مقدرات LOLS‏ 
مثال 2: 
لدينا البيانات الخاصة بالمتغيرات المذكورة قي المثال 1 والمبينة في الجدول التالي» علما of‏ 
هذه المتغيرات مركزة: 


Ti 3 X, E ‘Y, 


lt 


الجدول i d)‏ البيانات الإحصائية ل . 





السنة X Y Te‏ بك 


1 





20| -26| -14| -30 1992 
-30 5 10 -4 | 1993 
-4| -36| -19| -19 1994 
-19 -6| -11 -6 | 1995 
-6| -13 6 -9 | 1996 
-9 25 | -12 11 1997 
11 5 10 9 | 8 

9 32 11 19 | 1999 
19 14 19 29 | 2000 























1- Bourbonnais (2003), p. 213 
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نذكر أن النموذج المبين في ЈЕ‏ 1 لا يحتوي على ثوابت OÙ‏ المعطيات 43,9 كما 
لا يمكن تطبيق طريقة المربعات الصغرى العادية على النموذج باعتبار أن عند تقدير المعادلة 
الميكلية dé asuy‏ أن هناك تناقض» حيث أن АҺ Y,‏ كمتغير مستقل + الرغم م ن 
وحوده كمتغير تابع في المعادلة الأولى. فرضية استقلالية المتغير مع DA‏ غ ير die‏ ةو 
ШЫ‏ المقدرات التي سنحصل عليها ليست .BLUE‏ 

لتطبيق طريقة المربعات الصغرى غير المباشرة ILS‏ ينبغي أولا الانتقال م ن الش JS‏ 











الميكلى إلى الشكل адан‏ لدينا: 
Y, = a X ac $4 £j + €,‏ 
l-ab ^ 1— ab‏ 1-6 
ү, = ab X+ с e‏ 
ab l-ab ^ 1— ab‏ —1 


ца 
Y, = z, X, + يكم‎ +7], 
Ү„=о„Х, T4] +7] 


نتائج التقدير بطريقة المربعات الصغرى العادية هي كالتالي: 


Y, =0.717X, +0.19Y, 


1,¢-1 
(4.93) (1.0) 
R° = 0.78 
п= 9 
1,590,355 40.1997, 
(192) (1.0) 
R? = 0.36 
n = 9 


3 هذه «ALI‏ النموذج على الشكل المحتزل يكتب: 
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Y =-B`'CX + B`e = AX +9 
هي مصفوفة معالم الشكل المختزل المقدرة‎ A=-B'C مع:‎ 
ВА--С  :نذإ لدينا‎ 
1 -aY0.17 0.19١ (a 0 А 
Е К ao) o : i 
و الذي يعطينا:‎ 
0.717-ах0.355-а 
0.190—ax0.139 = 0 


—bx0.190+0.355 = 0 
—bx0.190+0.139=c 


بمكن من خلال المعادلتين الأخيرتين تقدير Ё‏ و 2 حيث 520.495 و 0.045 =2 
لأن المعادلة الميكلية الثانية معرفة تماماء بينما للمقدر © قيمتان أي أن المعامل a‏ غير محدد 
oS‏ المعادلة الفميكلية الأول زائدة تعريف. هذا السبب» حب تطي ot aM A Ab‏ 
الصغرى على مرحلتين 2SLS‏ باعتبار أن هذه الطريقة أكثر فعالية و أكثر دقة UUs‏ هناك 
معادلة زائدة تعريف. 
من أحل تقدير كل معالم النموذج» نستعين әда ӘУ‏ الطريقة. 
بالنسبة للمعادلة الأولى: 
نقوم بانحدار المتغير الداحلي Y,‏ على كل المتغيرات الخارجية في النموذج» ثم نقوم بحساب 
القيم المقدرة | . oY,‏ حيث وحدنا في السابق: 
Y, = 0.355X, +0.139Y,,,,‏ 
نقوم بعدها بتعويض المتغير الداحلي Y,‏ بمقدره Ê,‏ في المعادلة الأولى: 
Y, = a(5, +X.) 8,‏ 
نتائج التقدير بطريقة المربعات الصغرى العادية على هذه الأخيرة هي كالتالي: 
Y, =0.535(Y,, + X,)‏ 


(5.22) 


enm 


R° = 0.77‏ 
n=9‏ 
ul‏ بالنسبة للمعادلة الثانية: 
نقوم بانحدار المتغير الداحلي Y,‏ على كل المتغيرات الخارجية في <J‏ .وذجء ثم نق وم 
بحساب القيم المقدرة ل . oY,‏ حيث وحدنا في السابق: 
Y, 20.717 X, 4 0.19Y,, ,‏ 


ثم نعوض المتغير الداحلي Y,‏ بمقدره Y,‏ في المعادلة الثانية: 
Y, = bY, te,‏ 


نتائج التقدير بطريقة المربعات الصغرى العادية على هذه الأخيرة هي كالتالي: 
Ў, = 0.4957, + 0.0457 |‏ 


t, 


(1921) (0.181) 
R? = 0.36 
n=9 
:3 مثال‎ 


ليكن النموذج الاقتصادي الكلي Gu‏ و المعدل من طرف Pindyck and Rubinfeld‏ 
)1981( الذي يعتبر من أحسن الأمثلة البيداغوحية للمشاكل التي يمكن أن نواحهه BL‏ 
إطار دراستنا للمعادلات АУ!‏ 

C, =a +a, +4,C,, ға), 
I, =b +b, +b,R +b,Y + Са + €», 
Le ға + CUSTO VM, Fes, + €3, 
Ү = C, + £, + G, 

t + ім 


R,=Y,-Y,, 


t t 


is, = і 


,0 : الاستهلاك الإجمالي خلال الفترة t‏ 
7: الناتج الوطني Jue yl‏ خلال الفترة t‏ 
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t الاستثمار خلال الفترة‎ T 
t معدل الفائدة خلال الفترة‎ : 5 
t الإنفاق الحكومي خلال الفترة‎ : 6, 
الفروقات من الدرجة الأولى‎ : V 
t الفترة‎ JME عرض النقود‎ : M, 
1 معدل النمو الاقتصادي خلال الفترة‎ : R, 
المطلوب:‎ 

1. تحديد المتغيرات الداخلية و الخارجية 

2 تقدير المعادلات بطريقة المربعات الصغرى 
3 تحديد شروط жәй‏ (أو التعريف) و الطريقة المناسبة للتقدير 
الحل: 
1. يحتوي النموذج على 6 متغيرات داخلية و هي is, Y, ci, eI, «C,‏ و VY,‏ أي 
m=6‏ و 9 متغيرات خارجية , Ya <i, eR, cl, «VM, «С, «C,‏ ,141 
(الثوابت تعتبر معاملات متغير حارحي و هو الواحد)» أي 9= ۸. نلاحظ أنه لا يوحد 
أي قيد حطي في النموذج» حيث 0 r=‏ تتم إذن هذه الدراسة خلال الفترة 1947 و 
8 على شكل معطيات فصلية» نمثل بيانيا كل المتغيرات الداخلية. 
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الشكل رقم (1): التمثيل Ghd!‏ للمتغيرات الداخلية 














2. نقوم „Айу‏ كل معادلة بطريقة المربعات الصغرى العادية» فنحصل على: 
C, =-9.45+0.05Y, +0.920,‏ 
)36.73( )3.20( )2.01-( 
R? =0.99, n=144, DW =1.57‏ 
Î = —31.80+ 0.571, , 4 0.19R, | +0.09Y, —5.65i, ,‏ 
)5.83-( )8.90( )3.70( )12.18( )5.00-( 
R? =0.98 , n=144 , DW =1.85‏ 
i, = —0.55 + 0.0005Y, +0.013R, — 0.085V M, + 0.4215, |‏ 
C575) (16.72)‏ )431( )2.24( )1.83-( 


R? =0.93 , n=144 , DW - 6 
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حيث أن القيم التي بين قوسين )( هي إحصائيات ستيودنت. 

من الملاحظ أن المقدرات المتحصل عليها بطريقة المربعات الصغرى العادية متحي زة و 
JLL‏ هذه الطريقة غير مناسبة لهذا النوع من النماذج و عليه يجب دراسة شروط التمييز 
و احتيار طريقة تقدير مناسبة. 
3. بتطبيق شروط التمييز» نستنتج أن في المعادلة الميكلية الأولى متغيرين داخليين 2= т‏ 
و متغيرين خارجين 2 - ck‏ هذا يعني أن: 
asg m-m +k-k +r=6-2+9-14+0=12>m-1=6-1=5‏ المعادلة 
الأولى زائدة تعريف» أما المعادلة الثانية» هناك أيضا متغيران داخليان و أربع متغيرات 
خارحية 22 9m‏ 24 )» أي: 
cm—m +k-k +r=6-24+9-44+0=9>m-1=6-1=5‏ فهي إذن زائدة 
تعريف. بالنسبة للمعادلة الثالثة» هناك ثلاث متغيرات داخلية و ثلاث متغيرات خارجية» 
من الملاحظ أيضا UT‏ زائدة تعريف باعتبار أن 

.m—-m +k-k +r=6-3+9-3+0=9>m-1=6-1=5 

Le‏ أن المعادلات АЙ)‏ تعريف» فلا АА‏ تطبيق طرقة المربعات الصغرى غير المباش رة 
ILS‏ بل طريقة المربعات الصغرى المضاعفة أو طريقة المتغيرات الأداة. نقد .رح إذن А‏ .ذه 
الأخيرة باعتبار UT‏ سهلة و لا تحتاج إلى مجهود إضافي. النتائج مبينة باستعمال А а)‏ 
à RATS‏ الملحق. 
6. » > التنبؤ 

بعد احتيار الطريقة المفضلة لتقدير كل معادلة من النموذج وفق للمعايير السابقة» 
يستخدم النموذج في التنبؤ إلا في حالة ما إذا صادفنا بعض المشاكل في القياس الاقتصادي 
مثل التعدد الخطي» الارتباط الذاتي بين الأخطاء أو عدم تحانس التباين» فإننا نقوم بتصحيح 
النموذج كما هو معروف قبل الخوض في عملية التنبؤ. قد يكون التنبؤ نقطيا punctual‏ 
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أي توقع قيمة واحدة لكل متغير تابع في كل فترة مقبلة» و قد يكون بفترة أو Je‏ 
interval‏ و يعني التنبؤ بمدى معين تقع داخله قيمة المتغير التابع باحتمال معين. 

غير أن الإشكال المطروح هو أن ы‏ بسلوك المتغيرات الداخلية خاضع للتنبؤ بسلوك 
المتغيرات الخارحية التي تفسرها في نفس الفترة و لن يتأتى ذلك إلا بدراسة $d‏ عن 
طريق أسلوب السلاسل الزمنية. لقياس القدرة التنبؤية للنموذج ЭУ‏ نستعمل بعض 
المعايير الشائعة الاستخدام» نذكر منها متوسط مربعات الخطأ Mean Square Error‏ 
(MSE)‏ و متوسط الخطأ بالقيمة المطلقة (МАЕ) Mean Absolute Error‏ 


H 
MSE = H” > (Ү, „на m Y, nih y 
hel 


1 


MAE =H"), 


h=1 


-f 








Y, Hah ,a-H +h 


مع h 9i=1,2,...,m‏ هو gol Gil‏ حيث 1,2.....2 -7. تعبر هذه المعايير عن م دى 
تأثر متوسط مربعات Lhe‏ التنبؤ أو متوسط القيمة المطلقة لخطأ التنبؤ بالفرق بين اله يم 
التنبؤية النظرية و تلك التقديرية. AS‏ الإشارة إلى انه إذا كانت نسبة التحيز كبيرة» ذف إن 
هذا يدل على أن متوسط القيم المتوقعة تنحرف حقيقيا عن متوسط القيم الأصلية و ه ذا 


يمكن قياس كفاءة القدرة التنبؤية للنموذج باستعمال معامل تايل Theil‏ و نرمز له ب . 
U‏ فيعبر عنه رياضيا كما يلي: 





H 
E > 2 
үн > (Y, oen Y, mu ) 
h-l 
H Ho. 
=f 2 -1 2 
H oa + |H ya 
h=1 h=1 


و تنحصر قيمة U‏ بين الصفر و الواحد الصحيح» فكلما اقتربت من الصفر أشار ذا ك 
إلى كفاءة القدرة التنبؤية للنموذج. 


U = 
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مثال 4: 
نأخذ معطيات JUN‏ السابق» نذكر أن للنموذج ست متغيرات داخلية. لدراسة القدرة 
التنبؤية لهذا النموذج» نقوم بإعادة تقدير النموذج إلى XU‏ 1981 و من تم نحسب ый‏ 
ЈУ‏ الفترة الممتدة بين 1982 و 1985. 
الجدول QUI‏ يعطي نتائج احتبار القدرة التنبؤية: 
الجدول (2): القدرة التنبؤية للنموذج 




























































































U معامل‎ MAE (%) MSE (%) h المتغيرات الداحلية‎ 
0.49 10.23 12.50 1 

0.26 12.01 12.90 2 C 
0.13 11.32 13.82 3 f 
0.18 10.75 13.33 4 

0.68 18.70 24.82 1 

0.41 18.81 25.25 2 I 
0.29 18.42 26.13 3 f 
0.23 19.08 25.32 4 

1.14 0.74 1.14 1 

0.67 0.78 0.93 2 3 
0.37 0.82 1.22 3 Ë 
0.54 0.65 1.18 4 

0.50 19.73 27.25 1 

0.26 19.74 27.69 2 y 
0.18 20.19 28.07 3 i 
0.14 19.62 28.94 4 

0.64 0.74 1.14 1 

0.37 0.78 1.18 2 is 
0.28 0.82 1.22 3 ү 
0.17 0.65 0.93 4 

0.84 19.73 27.25 1 

0.48 19.74 28.94 2 R 
0.56 20.19 28.07 3 : 
0.61 19.62 27.69 4 








عند قراءتنا للنتائج» يتضح أن للنموذج قدرة تنبؤية كفؤة نوعا ماء حي ث نلاح ظء 
باستثناء معدل الفائدة ومعدل النموء أن قيم معامل U‏ تتناقص نحو قيم تقترب من الصفر 
كلما زدنا في أفق cie!‏ إلا أن gal‏ الخاص معدل النمو غير حيد و هذا ما نلاحظه من 
خلال النتائج» فيتضح جليا أن معظم القيم تقترب من الواحد. تم الحصول عا ى А‏ ذه 
النتائج وذلك بالاستعانة بالتعليمة الخاصة aN RATS 4 уо‏ في الملحق. 
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الملحق: 
1. نقوم بإعطاء نتائج تقدير النموذج GV‏ المقترح في JUN‏ الأول و اله gl‏ باس تعمال 
RATS‏ وفق البرنامج التالي: 


cal 1992 1 1 


all الات‎ 1 
datalorg=ohs,unit=input) / vi ye x ly 
-30 -14 -26 20 
-4 10 5 -30 
-19 -i19 -36 -4 
-ő -1i -ő -19 
-Ч Б -із -ő 
11 -із 25 -9 
9 10 5 11 
19 11 32 a 
29 19 14 is 


بالنسبة للمعادلة الأولى» نقوم بانحدار المتغير الداحلى Y,‏ على كل المتغيرات الخارحية 
في النموذج» ثم نقوم بحساب القيم المقدرة ل . Y,‏ و نسميها :y2hat‏ 


linreg ye / resl 
#x ly 


Linear Regression - Estimation hy Least Squares 
Dependent Variable Yë 


Usable Observations 9 Degrees of Freedom 7 
Centered R**2 0.356987 R Bar %%2 0.276556 
Uncentered R**2 0.356987 T x Rita 3.303 
Mean of Dependent Variable 0.00000000û 
Std Error of Dependent Variable 13.874436928 
Standard Error of Estimate 11.8ü005970018 
sum of Squared Residuals 974, 84025353 
Durbin-Watson Statistic 3.010084 
Variable Coeft Std Error T-Stat Signif 
#** Ach Ach Ah kk hock k k k $ k kock ko kok ok ok ok ck ok * $ Ñ $ hok kh okch hoch * k * * * *& * ok * ok ko k ck ok kk ch $ ok ck k ck * * hock hok ch ck ck kh ck ko ko k Wok n 
1. X П.3552575307 0.185495683795 1.92130 0,09614568 
2. LY 0.139682699585 0.2431053326 0.574598 D.58356267 


set yehat / = ye(t)-reslit 
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نقوم بعدها بتعويض المتغير الداحلى Y,‏ بمة دره Y,‏ في المعادل ة الأولى و oft x‏ 
X. > Y, cell‏ ما نفس المعامل» فيمكن استبدال pl xq Lage get‏ ,2 و ¿le‏ 
نقدر المعادلة الأولى: 


get z f = yzhat(t)-4x[t] 


linreg yl / residal 
йт 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Yi 


Usable Observations 9 Degrees of Freedom 8 
Centered R**2 0.773297 E Bar **2 0.773247 
Uncentered R**z 0.773247 T x R*%*ë 6.960 
Mean of Dependent Variable 0.000000000 
Std Error of Dependent Variable 18.701604209 
Standard Error of Estimate 8.904647886 
Sum of Squared Residuals 634.34203186 
Durbin-Watson Statistic 1.638195 
Var lable Coeff Std Error T-Stat signif 
Ce h Ñ h h Ñ h W W W W W W W W W W ee r EE E 8 W W W W W W W W W T W W W ЖК 8 e EE 8 8 h W W W W W T W W T 
1. 2 D.5355DD7515 .ذا‎ 25135310 5.22369 0,00079599 


نفس الشىء بالنسبة للمعادلة الثانية» نقوم بانحدار المتغير ال داحلى Y,‏ عا < 5 À‏ 
المتغيرات الخارجية في النموذج» ثم نقوم بحساب القيم المقدرة ل . Y,‏ و نسميها :ylhat‏ 
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linreg yi / rez2 
#x ly 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Yi 


Usable Observations g Degrees of Freedom 7 
Centered R**2 0.784723 R Bar **z 0.753970 
Uncentered R**z 0.784723 T x R**z 7.063 
Mean of Dependent Variable o,000000000 
std Error of Dependent Variable 15 . 701604209 
Standard Error of Estimate 9.2762 67758 
sum of Squared Residuals 602. 34400467 
Durbin-Watson Statistic 1.557471 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
dec Wc 8 8 8k 9 N h T E a a c h 8 9 T k Tk c c 8 9 T k Tk h T c c k ЕК d W W 8 $ 9 E T T o o d К 
1. X O. 7174467379 0. 1453871292 4.93475 0.00168516 
2. LY 0.1909747828 0.1910953214 0.99937 0.35090145 


set ylhat / = yliti-res2 ії) 


نعوض المتغير الداحلي Y,‏ بمقدره Y,‏ في المعادلة الأولى» ثم نقدر: 


linreg v2 / residsi 
Hylhat ly 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable TE 


Usable Observations 9 Degrees of Freedom 7 
Centered R**z 0.366987 R Bar %%2 0.276556 
Uncentered R**z 0.366987 T x В%%2 3.303 
Mean of Dependent Variable 0,000000000 
Std Error of Dependent Variable 13.874436926 
Standard Error of Estimate 11.800970018 
Sum of Squared Residuals 274.84025353 
Durbin-Watson Statistic 3.010084 
Variable Coeff std Error T-Stat Signif 
deck W h c d c h W $ A 8 T 8 8 c d r r ro r ЖҰЗ c 8 T Е T W T W f h W T W T W T W 
1. ЖІНАТ 0.4953072072 D.2577979835 1.92120 0.09614569 
2. LY 0.0450915135 0.2458565150452 П.18122 0.66132630 
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نلاحظ أن هذه الطريقة طويلة و تأحذ lo get‏ إضافيا و لهذا السبب» تسمح LF fi‏ 
باستعمال هذه الطريقة وذلك بتعليمة واحدة» فيتعلق الأمر هنا بطريقة М‏ تغيرات الأداة. 


JUS التعليمة هى‎ 
المعادلة الأولى:‎ - 
INSTRUMENTS X LY 
LINREG (INST) Y1 
AVE X 
المعادلة الثانية:‎ - 


INSTRUMENTS X LY 
LINREGIINSTI Үз 
851 LY 


2. نعطي نتائج تقدير النموذج GM‏ المقترح في UM‏ الثالث: 


open data pramall.xls 
cal 1947 1 4 

all 1988:1 
dataijformat-xls,org-obzs] 


نمثل بيانيا كل مشاهدات المتغيرات الداحلية و ذلك بالاستعانة بالبرنامج التالي: 


SPGRAPHIHFIELDS-3,VFIELD2-Z] 

DOFOR SERIES = CONS INVEST RATE R IS Y 
GRAPH(EEY=LOLEFT) 1 
# SERIES 

END DO 

SPGRAPHiDONE] 


نقدر المعادلة الميكلية الأولى بطريقة المربعات الصغرى العادية: 
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LINREG CONS 1950:1 1985:4 
#CONSTANT GNP CONS{ 1} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable CONS 
Quarterly Data From 1950:01 To 1385:04 





Usable Observations 144 Degrees бі Freedom 141 
Centered R**2 0.999475 В Bar **2 0.999469 
Uncentered R**z 0.999945 T x R**Z 143.992 
Mean of Dependent Variable 1411.1625000 
Std Error of Dependent Variable 466,7321052 
Standard Error of Estimate 11.2309913 
Sum of Squared Residuals 17785.058456 
Regression F(z,141) 134221.4081 
Significance Level of F 0.00000000 
Durhin-Watson Statistic 1.573353 
Variahle Coeff Std Error T-Stat Signif 
Wok ok ok ok ok oW ok k ck ok ok ok ck ck ok ck ck TEETER EERE EERE EERE EERE EERE EERE ЖЕТ EERE RRR ck ok ok hock koh hock hock hok hok A 
1. Constant -8.454363868 4,7П3227512 -2.01019 П.П4631886 
а. GNP 0.054095564 0.016865400 3.20749 0.00165727 
3. CONS {1} O.925963960 0.025206774 36.73373 0, 00000000 


نفس الشىء بالنسبة للمعادلة الثانية: 


LINREG INVEST 1950:1 1985:4 
# CONSTANT INVEST(1) R{i} GNP RATE{4} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable INVEST 
Quarterly Data From 1950:01 To 1885:04 


Usable Observations 144 Degrees of Freedom 139 
Centered R**2 0.984317 R Bar **2 0.983866 
Uncentered R**2 0.998372 T x R**Zz 143.766 
Hean of Dependent Variable 383.835341667 
Std Error of Dependent Variable 131.03401018 
Standard Error of Estimate 16.65147519 
Sum of Squared Residuals 38540, 7768325 
Regression F (3,139) 2181.0786 
Significance Level of F о. 0000006000 
Durbin-Watson Statistic 1.856863 

Variable coeff Std Error T-Stat Signif 
555 a 555 КНН T W 9 W W h TW W W T W TW W W h W W W TW W TW АЯ W W W W W W W 9 W W h W W W W W TW W W W W ІЗ W W W W T W W W W W T W W T 
1. Constant -31.60043760 8.35198259 -5.00638 0.00000165 
2. INVEST{1} П.57520823 0.04719432 12.166068 0. 00000000 
3. Ril} 0. 19929517 0.05384506 3.70123 0.00030837 
4. GHP 0.09594195 0.010772 03 6.90608 0O.00000000 
5. ВАТЕ! 4} -5. 65550354 D.36966562 -5.83243 0. 00000004 
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و المعادلة الثالثة» كما يلي: 


LINREG RATE 1950:1 1955:4 
# CONSTANT GNP R MDIFF IS{1} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable RATE 
Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 





Usable Observations 144 Degrees of Freedom 139 
Centered R**z 0.933694 R Bar **2 0.931776 
Uncentered R**z 0.981067 T x R**z 141.274 
Mean of Dependent Variable 5.153402 7778 
Std Error of Dependent Variable 3.460891433246 
Standard Error of Estimate П.8538311114 
Sum of Squared Residuals 101.33483178 
Regression F[4,138] 489.2595 
Significance Level of F 0.00000000 
Durbin-Watson Statistic 1.367415 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signit 
eee W ñ W W ñ W W W W W W ñ W W W W W W ñ W W W W W W W W ñ W W h W W W m W W W W W W W W W ñ W W W W W W W W ñ W W ñ W W W W W W W W W W W W 
1. Constant -D.556221382 0.303526543 -1.83253 0.06901262 
à. GNP 0.000512001 П.П00228540 2.24031 O.02665742 
3. R 0.013453448 0.003117956 4.31493 0.00003012 
4, HDIFF -П.ПЕ5249291 0.0148224048 -5. 75152 0. 00000005 
Бы. ТӨТ} D.425933085 0.025465197 16.72609 0. 00000000 


كما Шау‏ أن هذه الطريقة تعطى تقديرات متحيزة ade,‏ نستعمل > Шаһ‏ تغيرات 
الأداة» لتكن نتائج تقدير المعادلات الثلاثة على الترتيب و المبينة في مخرج ات البرجي à‏ 
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:RATS 


INSTRUMENTS CONSTANT CONS{1} В{1} GNP{1} ІМУЕЗТІ1) G MDIFF RATE[1) RATE{4} 
LINMREG(|INST,FRHL-CONSEQ) CONS 1950:1 1985:4 
# CONSTANT GNP CONS{ 1} 


Linear Regression - Estimation by Instrumental Variables 
Dependent Variable CONS 
Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 





Usable Observations 144 Degrees of Freedom 141 
Centered R**Z 0.999464 R Bar **z 0.999457 
Uncentered R**2 0.999943 T x R**2 143.992 
Mean of Dependent Variable 1411.1625000 
Std Error of Dependent Variable 486.7321052 
Standard Error of Estimate 11.3436190 
Sum of Squared Residuals 15143 554646 
J-Specification(é] 57.925273 
Significance Level of J 0.00000000 
Durbin-Watson Statistic 1.630761 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
W $ k 6 W T T 8 c d E W A c T ا‎ W T Tk КЕ КТК W T c c Th W W T 8 W W T 8 W Қ 
1. Constant -3.179856583 4.355717813 -0.64165 0,52213954 
2. GHP O.025662686 0.018196110 1.41034 0.16064182 
3.  CONS{1) D.968332903 0.027195647 35.61327 0, 00000000 


LINBEGIINST,FBML=INVESTEQ) INVEST 1950:1 1985:4 
# CONSTANT INVEST{1} Ril} GNP RATE{4} 


Linear Regression - Estimation hy Instrumental Variables 
Dependent Variable INVEST 
Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 


Usable Cbservations 144 Degrees of Freedom 138 
Centered R**2 لا‎ Е Bar **2 0.983634 
Uncentered R**z 0.998340 T x R**2 143,762 
Mean of Dependent Variable 383.83541667 
Std Error of Dependent Variable 131.09401018 
Standard Error of Estimate 16.77065169 
Sum of Squared Residuals 39094,411355 
J-Specification(4] 25.405441 
Significance Level of J 0. 00005999 
Durbin-Watson Statistic 2.004556 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
** kk k k k $ k k k k kW * * Ñ ck ЖЕКЕ hock k ok * * hock Е ik kho ko kb oW * * 
1. Constant -25,50262772 6.43331D18 -3.96354 0.00011761 
2 INVEST 1} П.83725350 0.04001265 13.27262 0. 00000000 
a. Ril} 0.21449446 D.D5425583 3.953329 D.DDD12218 
3, GNP 0.08071954 O.01097636 7.35394 0.00000000 
5 RÂTE{4} -4, 66692375 0.98255518 -4.745376 0. 00000501 
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LINREG|INST,FRML-RATEEQ) RATE 1350:1 1385:4 
# CONSTANT GNF R MDIFF 1511} 


Linear Regression - Estimation hy Instrumental Variables 
Dependent Variable RATE 
Quarterly Data From 1950:01 To 1985:04 


Usable Observations 144 Degrees of Freedom 139 
Centered R**2 0.923342 Е Bar %%2 0.921136 
Uncentered R**2 0.978115 T x R**z 140,849 
Mean of Dependent Variable 5.153402 7778 
Std Error of Dependent Variable 3.2669143326 
standard Error of Estimate 0.917995970569 
Sum of Squared Residuals 117.1385171 
J-Specification(4] 56.214944 
Significance Level of J o,00000000 
Durbin-Watson Statistic 1.450961 

Variable Coeft Std Error T-Stat Signif 
PO ee W f Ñ W T f W W f W W EE E T W W 
1. Constant D.273120382 0.342410955 0.79764 0.42644042 
z, GNP -D.DDD333281 0.000276510 -i.56888 0.11895023 
Je R 0. 022534344 0.005184064 4.348685 0. 00002650 
3,  HDIFF -n.n072425302 D.D17715078 -4.45349 0.00001523 
5. Т1} O.541787141 П.П31239423 17.34306 0. 00000000 


لدراسة كفاءة التنبؤ بقيم المتغيرات الداحلية في النموذج GV‏ نستعمل أيضا а‏ & 
THEIL(SETUP, MODEL=FESMALL) 6 4 1385:4‏ 
Го TIME=192:1,1985:4‏ 

THEIL TIME 


END Do TIME 
THEIL DUMP, WINDOW='Forecast Performance’ | 


حيث 6 يعبر عن عدد المعادللات في النموذج و 4 عدد التنبؤات و هنا 4 .h=‏ 
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Sel 
أدوات تحليل‎ 
السلاسل الزمنيه‎ 
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الیل السو 
أدوات تحليل السلاسل الزمنية 


تناولنا في الفصول السابقة شكلا من أشكال النمذجة القياسية» tas‏ في š‏ اذج 
الانحدار» التي تعتمد في تفسيرها للظاهرة على эде‏ من المتغيرات المستقلة التي تؤثر فيه اء 
وكيفية صياغة هذه النماذج. أما في هذا الفصل ستتناول شكلا |> эз‏ في نم اذج 
السلاسل الزمنية الخطية» التي تعتمد قي تفسيرها EU‏ اهرة في اللحظ А JAVA‏ عا ى 
المتوسطات المرححة للملاحظات الماضية والأخطاء العشوائية. ويشترط في هذا الشكل أن 
O S‏ السلسلة مستقرة. لتحقق هذه الصفة من عدمه Аз ы‏ عدة احتب ارات إحص ASL‏ 
مخصصة لذلك. قبل التطرق إلى منهجية ЫШ) Box-Jenkins‏ سنقوم بالتمييز بين £ دة 
أنواع من النم اذج الخطي a‏ للسلاس لل الزمني 4 AR, MA, ARMA, ARIMA,‏ 
.SARIMA‏ 


1. تعريف السلسلة الزمنية و BLS ‚а‏ 

السلسلة الزمنية هي مجموعة من القيم لمؤشر إحصائي معين مرتبة حس ب تسل لل 
زمني» بحيث كل فترة زمنية يقابلها قيمة عددية للمؤشر تسمى مستوى السلسلة. ومع نى 
ol‏ هى арай‏ من السات URE‏ عر الزن CIM‏ رتيا леса‏ 

عند بناء السلسلة الزمنية» وقبل استخدامها في التحليل أو التنبؤ» لا بد من التأك د أن 
مستوياتما قابلة للمقارنة فيما بينها» وهو شرط أساسي لصحة أي shy ЫЎ‏ تقدير وأي 
توقع. يشترط أن تكون جميع مستويات السلسلة خاصة بمكان معين» سواء أ كان إقليم ا 
“Lucite ТАНЫ‏ وأن تكون وحدة القياس لجميع مستويات السلسلة الزمنية موحدة. 


jad‏ الإشارة إلى أن السلاسل الزمنية dole‏ ما لا dé‏ جاهزة وقابلة للتحليل مباش رة 





l- David and Michaud, 1989, 
20 عبد العزيز شرابي» 62000 ص‎ -2 
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حيث يتطلب „у!‏ في أغلب الأحيان إجراء بعض التعديلات لجع АШ)‏ تويات قابا à‏ 
للمقارنة. 

تتكون السلسلة الزمنية من مجموعة من المركبات التي تساعدنا على à‏ ة س لوك 
السلسلة وتحديد مقدار ла‏ 081 وإدراك طبيعتها واتجاهها حتى يص بح بالإمك ان القي .ام 
بالتقديرات اللازمة والتنبؤات الضرورية» وهذه العناصر هي: 
1.1 الاتجاه العام :Trend‏ 

هو النمو الطبيعي للظاهرة» حيث يعبر عن تطور متغير ما عبر الزمن» سواء أ كان هذا 
التطور بميل موحب أو سالبء إلا أن هذا التطور لا يُلاحظ في الفترات القصيرة» بينم ا 
يكون واضحا في الفترات الطويلة ويرمز له بالرمز ,7. تكون مشاهدات السلسلة الزمنية 
تابعة للزمن الذي يحدد خاصيتها أو متها الرئيسية» وهذه العلاقة الزمنية قد تأحذ أشكالا 


والشكل البياني QUI‏ يوضح حالة АБ ло)‏ اتحاه عام في السلسة الزمنية Y,‏ 


الشكل رقم (1): منحنى معياري لسلسلة زمنية تتضمن مر كبة اتجاه عام 


| 








» 
£ 


:Seasonal variations А 4M «21 jJ! .2.1‏ 
هي التغيرات التي تحدث بانتظام في وحدات Ада)‏ متعاقبة والتي تنجم من تأثير عوامل 
P "T fos‏ 5 7 5 1 
(Gu jl‏ أو هي تقلبات قصيرة المدى تتكرر على نفس الوتيرة كل سنة > ويرمز لما ب š‏ 


1- Grais, 1978, p. 326. 
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,5 . وكمثال لهذه التغيرات العطل والإحازات» الإقبال على نوع من الألبسة في فصل ماء 
استهلاك А.М‏ في فصل الصيف...الخ. 


الشكل رقم (2): منحنى معياري لسلسلة زمنية تتضمن مركبة موهمية 
y, Í‏ 


5, 


: 


— M—— 


J AL V 


c! pad! .3.1‏ الدورية :Cyclical Variations‏ 
تنعكس هذه المركبة في السلاسل الزمنية طويلة المدى» My‏ تبرز انتقال أثر الأ< وال 
الاقتصادية مثلاء وهي تغيرات تشبه التغيرات الموسمية UT]‏ تتم في فترات أطول نسبيا من 
الفترات المومية» وبالمقارنة بالتغيرات المومية فإن طول الفترة الزمنية غير معا وم slg‏ ا 
يتراوح عادة بين ثلاث سنوات إلى عشر سنوات» وبالتالي يصعب التعرف على التقلبات 
الدورية ومقاديرها LEY‏ تختلف اختلافا كبيرا من دورة لأخرى سواء من حيث طول الفترة 


الزمنية للدورة أو اتساع BUG‏ ومداهاء ونرمز Ú‏ بالرمز ‚С,‏ 








[4 


والشكل البياني التالي يوضح حالة وجود مركبة الدورات في السلسة الزمنية Y,‏ 
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الشكل رقم (3): منحنى معياري لسلسلة زمنية تتضمن مركبة دورية 


i — a 


1.. التغيرات العشوائية :Random or Stochastic variations‏ 
وهي даў‏ عن تلك التذبذبات غير المنتظمة؛ و معنى أحر هي تلك التغيرات الش اذة 
التي تنجم عن ظروف طارئة لا يمكن التنبؤ بوقوعها أو تحديد نطاق تأثيرهاء حيث تنش أ 
عن أسباب عارضة لم تكن في الحسبان مثل الزلازل» إضراب العمال...الخ» ويرم زل ا 

ب 2,2 والشكل QUI‏ يوضح АЙ»‏ وحود مركبة عشوائية في السلسة الزمنية Y,‏ 


الشكل رقم (4): منحنى يبين التغيرات العشوائية في السلسلة الزمنية 


¥ Er 
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لكي نستطيع إحراء تحليل السلاسل الزمنية إلى مركباتما يحب أن يكون لدينا £ وذج 


WL أن نحدد العلاقة بين مكونات السلسلة الزمنية» وهناك نموذج ان ش‎ ¿= liag Ub 


الاستخدام: 
-Í‏ نموذج اللجمع: بع + Y, =T, +5, +С,‏ 
ب- تموذج الجداء: Y, =T, x S, x C, xs,‏ 


ويمكن معرفة anb‏ النموذج انطلاقا من حساب المتوسط الحسابي والانحراف المعياري» 
فإذا كان هذان الأخيران ثابتين عبر وحدة الزمن (مستقلين) فإن السلسلة تشكل نموذج ا 
تجميعياء وفي حالة العكس نقول عن السلسلة А‏ تشكل نموذجا cis‏ وعند >l‏ راء 
تعديلات على النموذج Jef АМ‏ على نموذج (mé‏ ويتم تحليل السلاسل الزمني А‏ 
لعزل المؤثرات المنتظمة وغير المنتظمة» ومعرفة مدى تأثير كل leu‏ على قيم ЫЛА‏ اهرة 
المشاهدة وبذلك يكون القصد من التحليل رد القيمة الكلية للظاهرة إلى عناصرها المكونة 


= 


يعكن كشف وجود مركبات السلاسل الزمنية عن طريق تحليل المعلومات بيانياء فيتمثل 
الاتحاه العام في تلك المركبة التي تدفع بمنحنى تطور السلسلة عبر الزمن إلى الأعلى (مي ل 
موحب)» أو إلى الأسفل (ميل سالب)» بينما تنعكس المركبة الدورية في الشكل البي QU‏ 
على هيئة — أو انخفاضات بشكل منتظم يسمح Ш‏ بتحديد فترة حدوث هذه الظاهرة. 
وأما المتغيرة العشوائية تتمثل في التذبذب الحاصل على مستوى السلس ML АА‏ تغيرة 
الموسمية تتضح من خلال الانتظام الموجود في تسجيل قيمة على الفصل الأخير لكل ош‏ 
أو انخفاض قي كل بداية سنة جديدة مثلا. وإلى جانب التحليل البي Qt‏ يوج للع دة 
احتبارات إحصائية Алала‏ لكشف هذه المركبات منها اختبار دانيال ¿S‏ ف مركب ة 
ol ZY!‏ العام حيث يعتبر هذا الأخير من أهم المركبات التي تتكون منها السلسلة الزمني А‏ 
وذلك BY‏ تستخدم في عمليات ЫЙ‏ بقيم الظاهرة للفترات الزمنية AU‏ تقبلية» ويمك بن 





1- Bourbonnais and Terraza (1998), .م‎ 
141 ص‎ «2000 «oe 3 علي‎ -2 
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„АЁ‏ هذه المركبة بعدة طرق منها التمهيد باليد» b‏ 22 الأو ساط المتحركة للتخلص م ن 
الذبذبات cel‏ حتى يظهر بوضوح LEY‏ العام للظاهرة محل الدراسة» كم ا يمك о‏ 
استخدام eal айы Na‏ هناك أيضا احتبار كريس كال وال يس Kruskall-‏ 
ئ لكشف المركبة الموسمية و لكن هذه الاحتبارات تعتبر غير فعالة بالمقارنة مع اختبار 


الجذر الوحدوي الذي Ш5‏ من معرفة وجود 0141 عام أو LS ys‏ مو AL‏ 


2. السلاسل الزمنية المستقرة وغير المستقرة: 

قبل الشروع في دراسة تقلبات أي ظاهرة اقتصادية لا بد من التأكد أولا من وج .ود 
اناق asia L.l,‏ وحسب طبيعة gf‏ السلسلة مكنا أن غير بين me‏ زم à‏ 
مستقرة «Stationary Time Series‏ وسلاسل زمنية غير مستقرة Non stationary Time‏ 
Series‏ أي ذات el‏ 

كون السلسلة تحمل هذه الخاصية أو تلك ها علاقة مباشرة باحتي ار تقني ЗЛА‏ ع 
المناسبة» وهناك حت من يصنف تقنيات التوقع على هذا الأس اس me)‏ تقرة أو غ ير 
مستقرة). إن السلسلة الزمنية المستقرة هي تلك التي تتغير مستوياتها م ع ال زمن دون أن 
يتغير المتوسط cles‏ وذلك خلال فترة زمنية طويلة نسبياء أي أن السلسلة لا يوجد فيه ا 
اتحاه لا نحو الزيادة ولا نحو النقصانء أما السلسلة الزمنية غير المس تقرة ف إن المس توى 
المتوسط فيها يتغير باستمرار سواء نحو الزيادة أو ОСА‏ وهذا تمثيل aly‏ لسلسلة زمنية 
غير مستقلة. 

نقول على سلسلة زمنية ما مستقرة 26 نى »4 عيف «Wide sense stationarity‏ إذا 
Ael gll po anit aS call WALES culi cli cils"‏ 

nejen ion pe et dz ستوسط‎ de Cad 1 


2 ثبات التباين عبر الزمن: 





2- تومي صالح» 1999« )2(« ص 173 


2007 


уау, )= E[Y, - Е(Ү,)] = varlY,,,)= EY, -EŒ n f =y(0) =o? «oo , vt 


t 


of 3‏ يكون التباين المشترك بين أي قيمتين لنفس المتغير معتمدا على الفجوة الزمنية 
بين القيمتين» وليس على القيمة الفعلية للزمن الذي يحسب عند التغاير» أي على 
الفرق بين فترتين زمنيتين. 
cov(r,r..)= El, - wir = А) > cov...) 700‏ 
قد Care,‏ أحيانا AUS‏ طبيعة السلسلة الزمنية (مستقرة أو غ ير مس تقرة) س واء 
بالملاحظة البسيطة أو حت بالرسم البياني» هنا نلجأ إلى استخدام مقاييس إحصائية لاختبار 
وحود أو عدم وجود LEYI‏ العام في السلسلة» أبسط هذه المقاييس وأكثرها استعمالا هي 
القيام بتقسيم السلسلة الزمنية إلى قسمين متساويين ثم حساب المتوسط md‏ ابي لك لل 
قسم» فإذا كان المتوسطان الحسابيان متساويين أو قريبين من بعضهماء نقول أنه لا يوحد 
تجاه في السلسلة الزمنية وبالتالي فهي مستقرة» أما إذا كان هناك عدم تساوي ملح وظ 
فإننا نستنتج أن هناك اتحاه» أي أن السلسلة الزمنية غير مستقرة» ويمكن التأك ЯТА‏ ر 
وذلك باحتبار معنوية هذا الاحتلاف» (أي التأكد من أن الاختلاف بين المتوسطين معنوي 
ولم يكن نتيجة الصدفة). هناك أدوات مهمة في AZ‏ ل السلاس لل الزمني galga‏ ار 
استقراريتهاء هي دالة الارتباط الذاتي النظرية التي تختلف باحتلاف النماذج وتساعد على 
تمثيل السلاسل الزمنية ميدانيا و أيضا احتبار الجذر الوحدوي الذي يعة بر SW‏ ر 
als‏ 
ولنأحذ مثالا يتمثل في نموذج السير العشوائي (Random Walk)‏ : 
Y =Y. +ë,‏ 


e, ~ Ш (0,02) | ti. 
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نستطيع التأكد من حالة عدم الاستقرار عن طريق إيجاد التباين والتباينات المش تركة 
للسلسلة واختبار іі) EG‏ التوة ع 4 EY, (- Е(Ү, )+ Ele, )= EY.) сз‏ 
ويعنى ذلك أن هذه السيرورة مستقرة بالنسبة للمتوسطء أما بالنسبة للتباين فنجد: 

var(Y,) = var(Y, ,)- var(e,)+ 2cov(Y, ,,e,) 

4^{ ,€ مستقلة ومتمائلة التوزيع» يكون AL‏ الأخير للمعادلة أعلاه معدوماء» x‏ ل 
في الأحير أن: var), (= var(¥_,)+02 =t02‏ أي أن ), var(Y,‏ عد var(Y,)‏ و التباين 
مرتبط بالزمن» ومنه OP‏ السير العشوائي غير مستقر بالنسبة للتباين» liag‏ ك اف لك ي 
تكون السلسلة غير مستقرة؛ أما إذا أضفنا حدا ثابتا للسير العش وائى فالس يرورة غ ير 
مستقرة بالنسبة للمتوسط كذلكء وبالرغم من ذلك فإن الفروقات الأولى J‏ . ,7 تعط ي 
سرورة Му =Y =Й үш, 1 К dns‏ 
الحالات تخصيص نموذج نظري غير مستقر» ثم نعمم سيرورة مستقرة بواسطة الفروقات» 
ومع هذا فهناك عدة حالات يكون فيها تطبيق الفروقات على السلسلة المستقرة لا يعطي 
نموذجا مستقراء وتسمى هذه الحالات بالسلاسل غير المستقرة وغير المتجانسة» Lf‏ بالنسبة 
لنموذج السير العشوائي أعلاه فهو سيرورة غير مستقرة أصلا و متجانسة م ن الدرج A‏ 
الأولى. 

إن تخصيص نموذج غير مستقر Les‏ للفروقات يمكن أن يؤدي بنا إلى عدة مشاكل مثل 
الحصول على سيرورة لا يمكن تفريقها من أجل الوصول إلى الاستقرار by‏ نفهم 1 اذا 
يستخدم منمذجو السلاسل الزمنية عدة طرق» بواسطة حس اب الفروة ات للسلسه Ab‏ 
الميدانية» من أجل الحصول على سلسلة محولة تظهر Ub‏ مستقرة» ثم ينظرون إلى النموذج 
الذي يمكن أن fee‏ السلسلة المستقرة» ومنه نواحه مشكل كيفية التعرف على السلس. al‏ 
الميدانية هل هي مستقرة أم لا ؟. 
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إن أول شيء نقوم به هو النظر إلى الرسم LULA ЗЬ‏ ف إذا لاحظد ا بوض وح 
تصاعد )9 تنازل) في LEYI‏ العام للسلسلة O S‏ متوسطات مختلف العيذ ات الجزئي à‏ 
للسلسلة مختلفة» Ша)‏ يعني عدم إمكانية تعميم الملاحظات على سيرورة مستقرة» وال تي 
تستلزم نفس قيمة المتوسط E(Y,)‏ بالنسبة لكل فترة er‏ أي أن EC)‏ غير ثابت بالنس بة 
cl‏ وإذا Q LLB‏ ديد استقرار السلسلة AG‏ من الرسم А‏ يحكن أن аз‏ إلى 
دالة الارتباط ЗЫЛ‏ للعينة أو اختبار الجذر الوحدوي. 

2. اختبار معنوية معاملات الارتباط ИНДИ‏ 

توضح دالة الارتباط GI‏ لسلسلة زمنية الارتباط الموجود بين AN‏ اهدات a‏ .رات 
مختلفة وهي ذات أهمية بالغة في إبراز بعض الخصائص المامة للسلسلة الزمنية» ومن الناحية 
العملية نقوم بتقدير دالة الارتباط الذاتي للمجتمع بواسطة دالة الارتباط ال aga) GIL‏ 
حيث تتمثل دالة الارتباط GA‏ عند الفجوة k‏ كما يلي : 


Yr - ب(‎ 








lk), = EL mes FA 
> Y. 

ويمكن حساب الصيغة من بيانات عينة على النحو التالي: p - T‏ 
ty -Ya -F) ,‏ 
حيث: == 

Yer) 
i 287) Р 


حيث T‏ تمثل حجم العينة و k‏ طول الفجوة الزمنية» وتتراو ح قيمة معام ل الارتہ ы‏ 
p(k) al‏ بين -1 9 de‏ 


1- Michel, 1994, p. 101. 
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نقول ОУ‏ عن سلسلة U‏ مستقرة إذا كان معامل الارتباط الذاتي يساوي الص فر أو 
قريب منه لأي فجوة أكبر من الصفرء أي أنه في هذه ال حالة يجب أن تنخفض الارتباطات 
الذاتية بسرعة كلما ارتفع k‏ » أما إذا كانت السلسلة غير مستقرة» فإن الخطوة القادمة هي 
محاولة تفريقهاء هدف الحصول على سلسلة محولة ومستقرة» وباستعمال W,‏ كأنه سلسلة 
مفرقة» يكون لدينا: W, =VY, =Y, -Y f= 2,3......,Т‏ 
بعد استعمال الفروقات للسلسلةء يمكن النظر إلى كل من الرسم البياني للسلسة المفرقة 
ودالة الارتباط الذاتي» هدف التأكد من عدم وجود مشكل عدم الاستقرار. إذا بقيت W,‏ 
غير مستقرة نواصل حساب الفروقات على الشكل: 
W - 727, , ЛЕЗА‏ 
ومنه يمكن of‏ نطبق عامل الفروقات d Differentiation coefficient‏ »5 واحدة على 
AL LU‏ المشتقة: 
W,=A°Y, ,t=d+1,d+2.......T‏ 
لكن عند تحليل دوال الارتباط الذاتي لسلسلة زمنية فإن السؤال الذي يطرح هو تحديد 
p(k)‏ التي تكون معنويا تختلف عن الصفرء بمعنى اختبار الفرضيتين: 
H, : Ak)=0‏ 
£0 )م : H‏ 
إذ نستطيع استعمال معامل الارتباط الذي يرتكز على إحصائية ستيودنت» هذا من 
حهة» ومن جهة Gel‏ برهن )1949( Qunennouille‏ على أنه من أحل 30 <7 ор‏ 
المعامل єз p(k)‏ تقاربيا إلى القانون الطبيعي ذي متوسط معدوم» وانحراف WNT‏ 


ومنه يعطى QUE‏ الثقة للمعامل LO - 2 p(k)‏ إذا كان المعامل المحسوب 





а فهو يختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية‎ lal حارج هذا‎ ДЕ) 
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في حالة ما إذا كانت بيانات السلسلة مستقرة OÙ‏ معاملات BU NI‏ غالبا ما يك ون 
ها توزيع طبيعي متوسطه الحسابي 0 وتباينه ومن تم فإن حدود فترة الثقة عند مستوى 
معنوية %5 لعينة كبيرة الحجم هي 1⁄2 .1.96 وبالتالي إذا كان يقع حارج هذه الحدود 
Шр‏ نرفض فرضية العدم ويكون ULE p(k)‏ جوهريا عن الصفر. 


:Box-Pierce 
- 2 
О=тУ p(k) 
к=] 


التي تتوزع توزيع ”بر بدرحة حرية >[ و نسبة معنوية а‏ 
v‏ إذا كان y2 (K)‏ < © نرفض فرضية العدم القائلة ob‏ كل معاملات الارتب اط 
GI‏ مساوية للصفر وهذا يعني أن السلسلة غير مستقرة. 
v‏ إذا كان y2(K)‏ > © نرفض الفرضية البديلة ونقبل فرضية العدم وهذا يعني أن 
AGS Loy s ыы‏ 
كما أنه توحد إحصائية أخرى بديلة تستخدم في إجراء نفس الاختبار السابق تسمى ب . 
Ljung-Box statistic‏ وهي إحصائية Box-Pierce‏ المعدلة و التي تعطى بالعلاقة التالية: 


*(k) 
Т-К 


vt» 





Q'- T(T«2) 


التي تتوزع توزيع Y^‏ بدرحة حرية K‏ نسبة معنوية а‏ ويمكن استخدامها في حاا & 
العينات الصغيرة الحجم لأنمما تعطي نتائج أفضل من (Q‏ مع كونما تصلح للعينات كبيرة 


1 


الحجم . 


1- عبد القادر محمد عبد القادر عطية» ص 620. 
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2.2 أهم اختبارات الجذر الوحدوي ‘Unit Root tests‏ 
إن اختبارات الجذر الوحدوي Y‏ تعمل فقط على كشف مركبة الاتحاه العام» بل Ll‏ 
تساعد على تحديد الطريقة المناسبة fad‏ السلسلة مستقرة» وم ن =Í‏ لى فه .مه ذه 
الاختبارات لا بد من التفريق بين نوعين من النماذج غير المستقرة: 
4 النموذج :Trend Stationary TS‏ هذه النماذج غير مستقرة» وتبرز عدم 
استقرارية تحديديه cdeterministic‏ وتأحذ الشكل Y=f(t)+e,‏ حيث f(t)‏ 
دالة كثير حدود للزمن Adam)‏ أو غير خطية)» و ,#تشويش أبيض» وأكثر هذه 
النماذج انتشارا يأحذ شكل كثير الحدود من الدرحة الأولى» ويكتب من الشكل 
=a +», te,‏ ۲. هذا النموذج غير مستقر» OY‏ متوسطه lip E(Y)‏ 
بالزمن» abet LS‏ مستقرا بتقدير All‏ ,4,4 بطريقة cole M‏ الصغرى 
العادية» وطرح المقدار 1 ,۵+ Gy‏ من Y,‏ أي: Yin +à t‏ 
%“ النموذج :Differency Stationary DS‏ هذه النماذج أيضا غير مستقرة وة jy‏ 
عدم استقرارية عشوائية deb, Stochastic‏ الشكل ша. Y =Y + fe,‏ 
Ша»‏ مستقرة باستعمال الفروقات أي: VIY = Вне,‏ حيث: В‏ ثاب ت 
حقيقي» و 4: درجة الفروقات. وغالبا تستعمل الفروقات من الدرجة الأولى في 
هذه النماذج 1= 4» وتكتب من الشكل VY, = B ee,‏ وتأحذ هذه al‏ اذج 
شكلين: 

1. إذا كانت 6-0 : يسمى النموذج DS‏ بدون مشتقة» ويكة لب م ن 
الشكل: ,68+ Y, =Y,‏ وبما أن ,ىم تشويش أبيض» OÙ‏ النموذج يسمى 
" نموذج السير العشوائي "Random Walk Model‏ وهو كثير الاستعمال 
في دراسة الأسواق QU‏ 

2. إذا كانت 0ء 8 : يسمى النموذج DS‏ بالمشتقة» ويكتب من الش .كل 


Y =Y +A +e, 


t 
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: Dickey-Fuller (DF) test J$ اختبار ديكي-‎ 1.2.2 

تعمل اختبارات Su»‏ — فولار )1979 (Dickey-Fuller,‏ على البحث في الاستقرارية 
أو عدمها لسلسلة زمنية cle‏ وذلك بتحديد مركبة LAY!‏ العام» سواء كاذ حت تحديدي А‏ 
(deterministic)‏ أو عشوائية .(Stochastic)‏ لعرض هذا الاحتبار jag‏ بنموذج الس ير 
العشوائي التالي الذي يسمى بنموذج الانحدار HUE‏ من الدرحة الأولى AR(1)‏ وال gi‏ 
يكب de‏ الشيكل: 

Y, =Y. +ë, 

حيث ce,‏ حد الخطأ العشوائي» والذي يفترض فيه: وسط حسابي معدوم» تباين ثاب сс‏ 
وقيم غير مرتبطة (عندئذ يسمى حد الخطأ أو التشويش الأبيض). 

يلاحظ أن معامل الانحدار يساوي الواحد cl‏ وإذا كان هذا هو الأمر في الواقع» ف إن 
هذا sop‏ إلى وحود مشكلة الجذر الوحدوي الذي يعني عدم استقرار بيانات السلس CAL‏ 
حيث يوجد هناك اتحاه في البيانات. لذا إذا قمنا بتقدير الصيغة التالية: ,6+ (Y, = ÁY,‏ 
واتضح أن 1= م Ob‏ المتغير Y,‏ يكون له جذر وحدويء ويعاني م ن مش كلةء دم 
الاستقرار. وتعرف السلسلة التي يوحد Ú‏ حذر مساو للوحدة aS)‏ ا ذكرذ ا أع (A‏ 
بسلسلة السير 51 2 Random Walk Time Series)‏ وهي إحدى الأمثلة للسلسلة غير 
اة 


و بطرح ,لآ من طرف المعادلة ,6 + Y, = Y‏ نتحصل على الصيغة التالية: 
VY, = (6 -1(7 +2,‏ 


71-17 +6, , @-l=A 

- حيث: CVY, =Y - Y,‏ والآن أصبحت الفرضيات من الشكل: 
Hj: A=0‏ 
Hy? AQ‏ 


ويلاحظ أنه إذا C‏ في الواقع أن VY, = 6, Ob A=0‏ وعندئذ يقال أن سلس al‏ 


الفروقات من الدرحة الأولى من السير العشوائى مستقرة» ولذا OP‏ السلس لة الأص al‏ 
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تكون متكاملة من الرتبة الأولى 1 Integrated of Order‏ ونرمز لا ب . . (1)1. أم ILU‏ 
كانت السلسلة مستقرة بعد الحصول على الفروقات من الدرجة الثانية (الفروقات الأولى 
للفروقات الأولى)» Ob‏ السلسلة الأصلية O S‏ متكاملة م ن a BM‏ الثاني ة أي аб)‏ 
وهكذا.. 
وإذا كانت السلسلة الأصلية مستقرة يقال LT‏ متكاملة من الرتبة صفر أي (1)0. 

ولاختبار مدى استقرار السلسلة نتبع الخطوات التالية: 

]| نقوم بحساب ما يسمى ب T.‏ بعد تقدير الصيغة ,6+ , Y, = óY,‏ بقس مة ó‏ 


على الخطأ المعياري А‏ أي: gat‏ 


О . 

ó 
الا‎ АУ حتى في العينات الكبيرة»‎ cd aad مقارنة > المحسوبة بقيم + ا‎ Қу 2 
نبحث عن الحدولية في حداول معدة خصيصا بواسطة‎ ШІ) تتبع هذا التوزيع»‎ 





Dickey-(DF-test) ار‎ zl ار‎ e ولذا يعرف هذا‎ Dickey & Fuller 
Fuller Test 
القرار:‎ 3 
دم‎ alla, ة: ذ رفض فرض‎ Joli T, < الحس وبة‎ T. إذا كانت‎ e 
D +l H, à أو 4=0» ونقبل الفرضية البديا‎ =1 :H, 
وبالتالي تكون السلسلة مستقرة.‎ »)4 0 
ф=1 :H, е) نقبل فرضية‎ quel T, < إذا كانت .2 المحسوبة‎ e 
هذه الحالة تكون السلسلة‎ Gs 621 2H, ونرفض الفرضية البديلة‎ 
غير مستقرة.‎ 
& باستخدام ع ددم نن ص‎ Dickey-Fuller اختبار‎ cl >) ولقد جرت العادة على‎ 
: الانحدار تتمثل في‎ 


1- عبد القادر محمد عبد القادر عطية» ص 623 
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VY, =(¢-DY,, + بع‎ 


VY, -($- Y, +с+е, 
VY, = (9 - UY, ,- c bte, 
وإذا وضعنا1-م = ۸ تصبح:‎ 
Аелита (1) 
AY = ЯУ gU E, шый (2) 
AY SAY  +C+bDt+€, cases (3) 


حيث أن اختبار الفرضية 0 H A=‏ هو نفسه اختبار Hy ó=1 А2‏ مع مراعاة 
أنه تم إدخال الحد الثابت c‏ في الصيغة )2( وإدخال حد للاتحاه العام يتمثل في ال ісе»‏ 
في الصيغة (3). 
وني كل صيغة من الصيغ الثلاثة تكون الفروضيات من الشكل: 
H,:4=0 (fal)‏ 
H,:ÀA*0 (G21)‏ 
إن مبدأ هذا الاحتبار بسيط هو: 
e‏ تحققت الفرضية 1 -4: ,7م (H:4=0)‏ في أحد النماذج الثلاثة ف إن 
السلسلة غير مستقرة. 
e‏ النموذج (3)» إذا ШЗ‏ الفرضية (H ipl)‏ و (ама DENS‏ 
مختلف عن الصفرء ob‏ النموذج من النوع TS‏ ويرجع مستقرا بطريقة الانحدار 
كما بيناها سابقا. 
+ حسب الفرضية OÙ Ay‏ القواعد الإحصائية الاعتيادية من غير الممكن تطبيقها 
من أحل الاختبار. لذلك عمد ديكي وفولار إلى دراسة التوزيع التقاربي للمقدر 
T,‏ وذلك بمساعدة محاكاة مونتي-كارلو «Monte-Carlo simulation‏ حيث 
حدولوا القيم الحرحة من أحل عينات ols‏ أطوال (Айше‏ هذه الجداول شبيهة 
بجداول ستيودنت. By‏ حالة وحود مشكلة الارتباط ЗЫЛ‏ بالحد العشوائي ,£ 
فإن الصيغة الملائمة للاستخدام هي اختبار ديكي فولار المطور. 
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في النماذج السابقة عند استعمالنا لاختبار ديكي-فولار البسيط ف إن <J‏ وذج,ع 
عبارة عن صدمات عشوائية افتراضاء ففي حالة وحود ارتباط ذاق بين الأحط bel‏ ور 
Se‏ وفولار )1981( اختبارا يسمى باختبار Su»‏ فولار المطور Augmented Dickey-‏ 
.Fuller (ADF) test‏ 


إن احتبارات ADF‏ ترتكز على 2 1> Н:‏ وعلى التقدير بواسطة cole A‏ 
1 


26 Ағай 
VY, =AY,, DL BÉ. даны (4) 
VY, - AY,, 53 178 ROTE 00 esed (5) 
= 
VY, =AY,, ONE ы بع لع لجعي‎ aaa (6) 
= 


_ نستطيع أن نحدد القيمة p‏ حسب معيار Akaike‏ أو معيار Schwarz‏ 


إن احتبار Jet ADF‏ نفس حصائص اعتبار (DF‏ بحيث يستخدم الفروة ات ذات 
الفحوة lY Ea =a- Y (VY =Y HV 4- & (VY „% э]‏ 
ويتم إدراج эде‏ من الفروقات ذات الفجوة الزمنية حتى تختفي مشكلة الارتباط БЕЧ‏ 

وفيما يلي صورة مبسطة لمنهجية احتبارات الجذر الوحدوي ل ديكي- Og‏ 





Bourbonnais (2003), p. 234.‏ -1 
2- عبد القادر محمد عبد القادر عطية» ص 623 
Bourbonnais (2003), p. 236‏ -3 
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: منهجية مبسطة لاختبارات pU‏ الوحدوي | — 








Y, = фҮ ү+с+Ьї+є,‚ :)3( تقدير النموذج‎ 
b=0 :M +» 





تقدير النموذج (2): ,ع ++ Y, = OY,‏ 


с-0 адам 


% 


تقدير النموذج )1(: ,+ Y,=@Y,,‏ 
اختبار: ф=1‏ 


+ 





«ez 


2 اختبار فيليبس و Phillips and Perron test (1988) Dax‏ :: 
يعتبر هذا الاختبار غير المعلمي فعالاء حيث يأخذ بعين الاعتب ار التب .اين الش .رطي 
cole SU‏ فهو يسمح بإلغاء التحيزات АЙЫ‏ عن المميزات الخاصة للتذبذبات العش وائية» 

حيث اعتمد )1988( Philips and Perron‏ نفس التوزيء ات ال دودة لاختب اري 
'ADF3DF‏ ويجرى هذا الاختبار في أربعة مراحل: 
1. تقدير بواسطة OLS‏ النماذج الثلاثة القاعدية Y‏ ار C^ «Dickey-Fuller‏ 
حساب الإحضائيات المرافقة. 


T 


„АБ 2‏ التباين قصير المدى: ад‏ حيث JE ê,‏ البواقي. 


і-і 


3. تقدير المعامل المصحح ` ,65 اس التباين طويل المدى» والمستخرج o^‏ = لال 
التباينات المشتركة لبواقي النماذج السابقة» حيث: 


12 AA 
52 3 227 Hav Eas. 
1=1 


i=l і-і-1 
Newey- / من أجل تقدير هذا التباين يجب من الضروري إيجاد ع دد التب اطؤات‎ 


2/9 
West‏ المقدر بدلالة эде‏ المشاهدات الكلية ¿T‏ على النحو التالي: )5 be‏ 


100 
T(k - 16; 
JE 


4 حساب إحصائية فیلیبس وڊ يروك: 





& A є = ба, 
oO. 

$ ^2 

TE‏ والذي يساوي 1 — في JI‏ التقاربية —(asymptotic)‏ عندما تكون 

Sy 

À,‏ تشويشا أبيض. هذه الإحصائية تقارن مع القيمة А dh‏ لحدول ماك كينون 


.MacKinnon 





1- قبلي ма)‏ « 1999« ص 50 
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:1(KPSS Test, 1992) KPSS b>! 3.2.2 

= رح )1992( Kwiatkowski.; Phillips.; Schmidt; Shin‏ اس تخدام sm‏ ار 
مضاعف لاغرانج» لاختبار فرضية العدم التي تقرر الاستقرارية للسلسلة. ويكون اختبار 
KPSS‏ على المراحل التالية: 


1. فبعد تقدير النماذج (2) أو (3)» نحسب sel‏ £ الحزئي للبواقي: ,2 S, = Y‏ 
i=l‏ 


2 نقدر التباين الطويل الأحل s;‏ بنفس RR b‏ احتبار فليبس وبيرون. 


2,5; 


1 





%» نرفض فرضية العدم (فرضية الاستقرار): إذا كانت الإحصائية الحس‎ Ф 
رف‎ Le من القيمة الحرحة المستخرحة من الجدول المعد م‎ ST LM 
. Kwiatkowski, Phillips, Schmidt.and Shin (1992.) 
à القيم‎ à أصغر‎ LM بفرضية الاستقرار: إذا كانت الإحصائية‎ LE € 
الحرجة.‎ 
الذي يختبر‎ HEGY le! Leu هناك اختبارات أخرى لاختبار الجدر الوحدوي‎ of VI 
-Hylleberg and al (1990) في السلسلة الزمنية. اقترح هذا الاختبار‎ xut ge وجود مركبة‎ 
.Franses and Hobijn (1997). J هذه الإحصائية تقارن مع القيم الحرحة‎ 


مثال 1: 


الشكل البياني )6( يوضح تطور الطلب على الكهرباء في الجزائر (باللوغاريتم) = لال 
الفترة 1970 و 2008 على شكل معطيات سنوية: 





1- Kwiatkowski, Phillips, Schmidt.and Shin (1992.) 
2- Hylleberg, Engle, Granger and Yoo (1990). pp. 215-238. 
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الشكل رقم )6(: تطور الطلب على الكهرباء في الجزائر باللوغاريتم )2008-1970( 











10 
9 | 
8 | 
74 
——————— ны 
7O 75 80 85 90 95 00 05 








—— LOGQT 








الهدف الرئيسي هو معرفة طبيعة التغيرات التي تطرأ على قيم الطلب على الكهرباء في 
الجزائر في الفترات الزمنية من أحل استخراج في الأخير القيم المتوقعة هذه الظاهرة. للقيام 
بعملية النمذحة» فلا بد أولا من دراسة استقرارية السلسلة. نلاحظ من خلال الشكل )6( 
أن هذه السلسلة تحتوي على اتحاه عام BY‏ لا تتذبذب حول وسط حسابي ثابت. تكون 
السلسلة مستقرة» إذا كانت معاملات А‏ الارتباط p(k) УАЙ‏ لا تختلف معنويا ع عن 
الصفر من أحل كل 0< ۸. والشكل التالي يبين دالة الارتباط الذاني البسيطة والجزئي А‏ 
للسلسلة محل الدراسة: 
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الشكل رقم (7): دالة الارتباط الذاتي و الجزئي لسلسلة الطلب على الكهرباء باللوغاريتم 


Sample: 1969 2008 
Included observations: 39 


Autocorrelation Partial Correlation AC PAC Q-Stat Prob 


0.893 0.893 33.539 0.000 
0.867 0.347 66.057 0.000 
0.789 -0.148 93.707 0.000 
0.710 -0.184 116.75 0.000 
0.630 -0.082 135.39 0.000 
0.551 -0.008 150.11 0.000 
0.473 -0.018 161.29 0.000 
0.398 -0.034 169.47 0.000 
0.322 -0.063 174.98 0.000 
0.250 -0.046 178.42 0.000 
0.183 -0.011 160.34 0.000 
0.117 -0.035 181.15 0.000 
0.054 -0.054 161.32 0.000 
-0.004 -0.032 161.32 0.000 
-0.058 -0.022 181.55 0.000 
-0.115 -0.065 182.46 0.000 





نلاحظ من خلال دالة الارتباط call‏ أن المعاملات المحسوبة من أجل الفجوات 
0.9 م تختلف معنويا عن الصفر عند مستوى معنوية 965 (خارج محال الثقة 


k >16 ذات الفجوات‎ (УДАЙ الارتباط‎ Айз اسة المعنوية الكلية لمعاملات‎ E Ljung-Box 
في‎ Q-Stat قيمة في العمود‎ 1 Q' إحصائية الاختبار المحسوبة‎ Gilg Ge ¿Sel 
: أي‎ ç الشكل أعلاه‎ 


"e 
o - 7 + لزه‎ 5 7 = 39069 + 2(3 2 _ 200 - 182 46 > £2 s (16 ) = 26.30 
У 








UJ‏ الإحصائية المحسوبة 18246= O°‏ 451 من الإحصائية الحدولة 
y? (16) = 26.30‏ ومنه نرفض فرضية العدم القائل بأن كل معاملات الارتباط الذاتي 


تساوي معنويا الصفر عند مستوى dy gine‏ %5 


2215-2 


للكشف عن مركبة الاتحاه العام و تحديد الطريقة المناسبة لجعل سلسلة الطلب على 
الكهرباء مستقرة» نقوم باستعمال اختبارات الجذر الوحدوي. بالاستعانة ببربحية 
D$. 5‏ احتبار عدم استقرارية السلسلة وفق منهجية Dickey-Fuller‏ و 
.KPSS s5Philips-Perron‏ 


باستعمال Eviews it,‏ نتحصل على quU‏ 42€ معالم النموذج )3( بطريقة 
المربعات الصغرى كما يلى: 
AY, = -0.812Y, , + 6.665 + 0.072 t + ë,‏ 
)4.725( )5.015( )4.948-( 


حيث أن القيم التي بين قوسين (.) هي قيم ستيودنت. 

من الملاحظ من نتائج التقدير أن معامل الاتحاه العام b‏ يختلف معنويا عن الصفر بنسبة 
معنوية %5‹ نرفض الفرضية H,‏ و للمعامل ф‏ معنوية إحصائية» فهو يختلف معنويا عن 
الواحد أي أن 4 (Y, , Мә)‏ يختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية %5. نستنتج أنه 
يحب قبول فرضية TS‏ أي أن عدم استقرار السيرورة التي تشرح الطلب على الكهرباء في 
الجزائر ial‏ عن وجود о‏ عام CHU‏ و ليس عشوائيا. بعد تقدير المعادلة (1)» e‏ 


على النتائج التالية: 
AY, = 0.010Y, , +ë,‏ 
)0.614( 


نلاحظ of‏ القيمة المحسوبة 0.614 - f£, - 1.94 > t,‏ بالقيمة المطلقة» Jë‏ 
الفرضية Hy‏ أي أن السلسلة غير مستقرة. 


: (KPSS «PP (ADF) الجذر الوحدوي‎ el last يعطي نتائج‎ QUI J gt 
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الجدول (1): نتائج احتبارات الجذر الوحدوي 
































نوع الاحتبار نوع النموذج القيمة المحسوبة القيمة الحرحة 

اختبار ADF‏ النموذج )4( 1.751487 1.9510- 

جار ides‏ النموذج )5( 2.087770- 2.9499- 

-3.5468 -1.213851 (6) النموذج‎ H, 

-1.9498 1.343037 (D النموذج‎ Philips- ji 

-2.9399 -1.347534 Q النموذج‎ Perron (PP) 

حذر وحدوي: Fy‏ النموذج )3( 3.454286- 3.5312- 
اختبار KPSS‏ النموذج )2( 0.6579 0.463 
استقرارية: Hy,‏ النموذج (3) 0.1697 0.146 














بالنسبة لاحتبار эде ¿ADF‏ التباطؤات التي من ШУ‏ معيار AIC‏ أصغر ما يمكن هو 


Li 4‏ بالنسبة لاحتباري PP‏ و эде KPSS‏ التباطۇات 7 Newey-West‏ يس اوي 6. 
من خلال هذه النتائج نستنتج أن سلسلة الطلب على الكهرباء غير مستقرة وتحتوي على 
حذر وحدويء لإزالة مركبة الاتحاه العام» فلا بد من استعمال تقنية المربعات الصغرى و 
لكن Se‏ أيضا القيام بحساب الفروقات من الدرجة الأولى 4-1 . الشكل التالي ي بين 
alls‏ الارتباط GII‏ البسيطة والحزئية للسلسلة ذات الفروقات من الدرجة الأولى: 


ra 





الشكل رقم (8): دالة الارتباط ДЫЛ‏ و الجزئي للسلسلة ذات الفروقات من الدرجة الأولى 


Included observations 


Autocorrelation 





: 38 


Partial Correlation 


CO — CD Ch عط‎ w ح نم‎ 





AC 


A 
.0 
.0 
.0 
.0 
D 
D 
0 
D 





555-595 555 


72 
03 
09 
00 
03 


24 
05 


02 


034 - 


06 





09 


0. 
0. 
0. 
0. 
38 -0. 
0. 
0. 
0. 
0. 
0. 
0. 


30 - 
036 


PAC Q-Stat Prob 


0. 
0. 
0. 
0. 
-0. 
28 - 
30 - 


472 
283 
196 
141 
098 
027 
034 
001 
027 
021 
047 
005 
008 
033 
008 
016 





أن المعاملات الحسوبة من أجل الفجوات 2,....,16 = k‏ 


4 أي تتناقص بوتيرة سريعة 


= 1:96 +1.96 


тт 





9.1674 
9.1678 
9.1709 
9.1709 
9.1715 
9.2085 
9.2528 
9.2815 
9.2829 
9.3625 
9.3628 
9.4318 
9.4338 
9.4900 
9.5779 
9.5842 


0.002 
0.010 
0.027 
0.057 
0.102 
0.162 
0.235 
0.319 
0.412 
0.498 
0.588 
0.666 
0.739 
0.798 
0.845 
0.887 





نلاحظ من الشكل )8( 


تساوي معنويا الصفر (داحل محال шш‏ 


نحو الصفر ويمكن التأكد من ذلك باستعمال اختبار «Ljung-Box‏ لدينا: 








16 a2 16 a2 
i 0 ó 
Q` =T(T+2)S £ 38(38 + 2 
( ». r-l 2 T 





(0 0.58 < y2,,(16) = 26.30 


à. المحدول‎ asl أص غر م بن الإحص‎ Q' = 9.58 % المحس‎ ASL الإحص‎ шд. J 


26.30 ر( 16(„ aus у?‏ نقبل فرضية العدم» أي أن كل معاملات الارتب اط BW‏ 


1- Jarque and Bera (1987) 


1 
3 اختبارات التوزيع الطبيعي Normality Tests‏ : 
ады)‏ بدراسة السلوك الدوري لأي سلسلة زمنية مستقرة» فلا بد أولا م ن دراس А‏ 


التوزيع الاحتمالي الذي تخضع له أي ظاهرة من أجل إعطاء نظرة أولية حول طبيعة هذه 
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السلسلة المستقرة. نذكر أنه من صفات التوزيع الطبيء tee‏ ہی أن يك alu ds‏ عل 
9 معلوما و معامل Kurtosis‏ مساويا إلى 3. فالقانون الطبيعي يتميز بالتد PL‏ 
بالنسبة إلى المتوسط و باحتمال ضعيف للقيم الشاذة. يعتمد اختبار Jarque‏ و Bera‏ على 
معاملي التفلطح Kurtosis‏ و التناظر .Skewness‏ 





T 
Л ==> (v,-7) من الشكل‎ Y, للسلسلة‎ k إذا كان العزم الممركز من الدرجة‎ 
1=1 
а كما‎ LR Skewness معامل‎ OÚ 
1 Z i 
РУ 
des u 
S= 7 = -= = В 
= =m" : 
» 


K = = _ Ё _ В, فهو:‎ Kurtosis أما معامل‎ 





حيث m‏ المتوسط الحسابي للسلسلة الزمنية | لمستقرة. إذا كان التوزيع طبيعي اوع دد 
المشاهدات كبيرا 30<7» فإن: 


1/2 37 6 
В, nfo 5 3 
24 


كما أشرنا سابقاء فاحتبار جارك و Lu‏ يجمع بين المعاملين السابقين» ف إذا كاذ ست 
1/2 


,187,8 تتبعان التوزيع الطبيعي» OF‏ القيمة 5 تتبع توزيع Y^‏ بدرجات حرية 2 حيث: 


JB = с D 10: з) ~ 72 (2)‏ . يتم إذن jlo!‏ الفرضية التالية: 





Н,: В? = B,-3=0 
са نرفض فرضية التوزيع الطبيعي للسلسلة بنسبة معنوية‎ GG JB > y¿ (2) إذا كانت‎ 
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هناك اختبارات أخرى كثيرة USE‏ من دراسة طبيعة التوزيع الاحتمالي للسلسلة الزمنية 
المستقرة» نذكر منها على سبيل JUN‏ طريقة النواة لتقدير دالة الكثافة التي تعتم د عا ى 
معلم التمهيد الذي يتمثل في النافذة» فيتم في هذه الحالة مقارنة دالة الكثافة المقدرة بطريقة 
النواة بدالة كثافة التوزيع الطبيعي» فإذا كان هناك تقارب بينهما فإن التوزيع rele‏ 

تحدر الإشارة إلى أن السلاسل الزمنية المالية تتميز بتوزيع غير طبيعي حي ث أن ه M.‏ 
التوزيع غير متناظر» فعدم التناظر يعتبر إشارة إلى عدم خطية النموذج الذي ي تلاءم ^ ë‏ 
الظاهرة المدروسة باعتبار وجود تذبذبات غير ثابتة في التباين الشرطى للصدمات šJ‏ تطرأ 
على السوق المالي. سنتطرق إلى هذا النوع من المشاكل بالتفصيل في الفصل الثامن. 
مثال 2: 

سنختبر في هذه المثال ما إذا كانت سلسلة الطلب على الكهرب اء المس E‏ تحم الى 
айша»‏ التوزيع الطبيعي أم لاء من أجل هذا يمكننا استعمال !> ار Jarque-Berra‏ و 


ذلك بالاستعانة ببريحية :Eviews‏ 


الشكل رقم )9(: معاملات التوزيع الطبيعي 





























35- 
Series: DLOGLQT 
30 J Sample 1971 2008 
Observations 38 
254 
Mean 0.092084 
20 | Median 0.086386 
Maximum 1.205088 
15. Minimum -0.976602 
Std. Dev. 0.257565 
10 Skewness 0.253305 
Kurtosis 17.90815 
5- Jarque-Bera 352.3066 
| | Probability 0.000000 


]- سيتم دراسة هذا النوع من الطرق بالتفصيل في الفصل 9. 
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إن دراسة التوزيع الطبيعي لهذه السلسلة تتم انطلاقا من قيمة معامل التناظر وال تفطح 
Skewness‏ و Kurtosis‏ على الترتيب: 
Skewness ju! %‏ (اختبار فرضية H :۷, =0 (ЖА xb‏ نق .وم بحس اب 
الإحصائية: 
Bi? —0 0.2533-0‏ 


CEE 


لدينا 1.96« v,‏ ومنه نقبل الفرضية 0 = H,:v,‏ أي ol‏ هذه السلسلة متناظرة. 


: H :V = 0 (احتبار فرضية التفلطح الطبيعي)‎ :Kurtosis j=l ** 
_ B; —3 17.9081-3 


"T3 


ما أن 1.96 < v,‏ نرفض فرضية التفلطح الطبيعي للسلسلة.. 
< التأكد من ذلك باستعمال إحصائية «Jarque-Bera‏ حيث - ظ أن ek л‏ 


= 0.638 <1.96 








= 18.75 > 1.96 


الأخيرة 5.99 =)05(2 7 > 352.306 = JB‏ وعليه السلسلة المستقرة Y‏ تتوزع توزيع ا 


‘Independence Tests اختبارات الاستقلالية‎ .4 
Ох on parametric MizrachTest - Mizrach اختبار‎ .1.4 

Mizrach (1996) 5 s>‏ اختبارا غير معلمي يسمح باختبار فرضية استقلالية المشاهدات 
(iid) independently and identically distributed‏ الخاصة بالسلاسل الزمني Da‏ د 
فرضية بديلة غير (Жала‏ هذا الاختبار لا يكشف فقط وجود ارتباط Gale‏ في السلاسل 
الزمنية» Ula‏ يكشف أيضا وجود بنية غير Adam‏ 





1- Mizrach (1996). 
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ليكن p, piss Py‏ متتالية متزايدة لأعداد صحيحة على .L<T-m-+1 Le]‏ 
في حالة وحود ارتباط» لدينا: 
Ру, < &,.......... Veg < €, y, < г|-(Ру, > ep"‏ 
نقدر التوزيعات المشتركة F(Y)‏ و الحامشية Ғ(у)‏ في هذه المعادلة بطريقة al gall‏ 
:K:R>R‏ 


„Si y, < € =i ) 
,€ 
0, otherwise 4 


الاحتمال غير الشرطي المشترك من أجل القيم بر أصغر من £ يعطى بالعلاقة: 
dF)‏ ,)ل 00m, 2) = [TP‏ 


K(y,)=1(y, < 8) = x 


оз)‏ الإحصائية U-statistic U‏ يمكن كتابتها على الشكل: 
n m-l‏ 


O(k,n,é) )- Jon, € )/n , n-T-m4 


t-] i=0 


وكنتيجة لذلك» يمكن بناء الاختبار اللامعلمي ل . Mizrach.‏ ذل ك باس تعمال 
المقدرات المتسقة للعزمين الأول ally‏ للإحصائية LU‏ تحت ظل š‏ .ول فرض ية اله لدم 
لاستقلالية المشاهدات» إحصائية Mizrach‏ تتبع القانون الطبيعي الممركز والمحتصر". من 
os cp, ef1,L],i=1,..,m-1,L <n ы‏ إذا کان 0 <(ع,م)۰0 فإن: 


Ja—__0(m,me)- Өт іл УЛ, 
rem 1,п,)0(1,п, 1 - G(m —1,n,7)(1 - O(n, £)” N (0,1) 


إذا كانت إحصائية Mizrach‏ أكبر من القيمة الحرحة للتوزيع الطبيعي عند مس توى 
معنوية Шр са‏ نرفض فرضية العدم Н‏ ومنه تكون السلسلة ذات بنية ارتباط. هد اك 
ربط بين رفض الاستقلالية و قابلية السلسلة cies‏ فإذا رفض نا eH,‏ ذا = ني أن 
السلسلة تتميز ببنية ارتباط أي أن الظاهرة الاقتصادية قابلة gun!‏ على call‏ القصير أي أن 


التقلبات الدورية ol‏ الظاهرة ما هى إلا نتيجة صدمات خارحية عابرة. 


1- Mizrach (1996, p.7) 
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ويعتبر S5 NI Mizrach j=l‏ فعالية وقوة من ب ين BEM‏ ارات غ ير المعلمي à‏ 
للاستقلالية» حيث يستطيع أن يكشف لنا عن كل أنواع الارتباط» ويساعدنا في تحدي د 
أحسن سيرورة معممة للمعطيات .Data generator Process (DGP)‏ 

:'-Non parametric BDS Test -BDS اختبار‎ .2.4 

اقترح )1987( Brock, Dechert and Scheinkman‏ احتبارا غير معلمي يعتمد عا ى 
تكامل الارتباط ل Grassbege et Procaccia‏ . يعتبر هذا أكثر قوة من اختبار Mizrach‏ 
عندما يكون حجم العينة يفوق 1000 مشاهدة. نختبر الفرضية القائلة بأن السلسلة مستقلة 
ومتمائلة التوزيع (iid) independently and identically distributed‏ - د فرض ية 
LU NI‏ الخطي أو غير الخطي. 

نذكر أن تكامل الارتباط يعرف كما يلي: 





C.) = سلب‎ Y н(е | -v;]) 


n(n—1) i,j=l 
‘Heaviside هي دالة‎ Н+ ме тах |у, зп=Т-Е+1 حيث‎ 








Hy l, si: y> 0 
كار‎ 0, otherwise 
ان‎ S Bla أذ‎ iid فرضية‎ — Brock, Dechert and Scheinkman (1987) بين‎ 
فإن:‎ co? > 0 
To مع‎ T'?|C(e,m,T)-(Cle,m,T))" | > N(0,o2) 
m-1 
e. = d K” үт D ағы + (k p С?” -екс” | حيث:‎ 
i=l 
C = С(є) = Е(Г(Ү,,Ү,;е)) 
K = К(є)= Е(ЦҮ,,Ү,;є)Г(Ү,,Ү„;є)) = 


و J(a,b;e)‏ دالة C(e) Ы Heaviside‏ مقدرة ب . C(e,T)‏ و K(e)‏ بالمعادلة: 





1- Brock, Dechert, Scheinkman (1987) and Brock, Dechert, Scheinkman and LeBaron 
(1996). 


eu 


6 
EE ES I X urs 
TENTE 259 ж 


K(e,T)- 

و 

I(a,b,c) = ЕШ b;e)i(b,c;g)+ I(a,c;e)I(c,b;e)+ 10,а; е) Қа, с;е) 
معطاة بالعلاقة:‎ BDS إحصائية‎ 

W(e,m,T) = T^ D(e,m,T)/oc, (e,T) 

D(e,m,T) = C(e,m,T) - (C(e,m,T))" eu 
йаз. تنعدم هذه الإحصائية من أجل حجم عينة يؤول إلى ما لا اية إذا كانت السلس‎ 
يار أن‎ we .يخ‎ apd ТЕГЕ uas السترورة‎ cols وغير معدو إذا‎ 

”إ(ارع) | Cle‏ يمكن كتابة المعادلة الأخيرة كما يلي: 
pir Cem- cca» |‏ _ 


c, (£)‏ 
تحت ظل قبول فرضية السير العشوائي» تتوزع هذه الإحصائية توزيعا طبيعيا مرك زا 
مختزلا. يتبين WIS‏ هي دالة جحهولين: البعد Embedding Dimension m‏ و النواة م . 





W(E,m) 


.BDS و € و خصائص العينة الصغيرة لإحصائية‎ т علاقة مهمة تربط بين اختيار‎ Аы 
لا يجب أن يكون ع لا كبيرا و لا صغيرا. يتم إذن اختيار € بحيث‎ m من أحل كل قيمة‎ 


iti дай fd lady للدروسة‎ ШАШ cg all GLAM نج ى‎ cae _<<2 
т © 


ua ~ > 200 كان‎ Ы 45342 е على‎ pomme التوزيع‎ Lull 8 САА ada 
يكون‎ OF فرفض هذه الفرضية يمكن‎ cid فرضية العدم لسلسلة‎ BDS تختبر إحصائية‎ cile 
سيرورة عشوائية خطية أو بنية ارتباط غير خطي (عشوائي‎ Q ناجما عن وجود بنية ارتباط‎ 
السلسلة الزمنية‎ ALG أيضا‎ ый يمكن القول أن هذا الاحتبار‎ (Chaotic بحت أو مشوش‎ 
Bly على المدى القصير أي يدرس طبيعة الصدمات الخارجية التي تطرأ عا ى الأس‎ gal 

AJU حيث يعتبر هذا الاختبار أكثر شيوعا في دراسة السلاسل‎ «АЛМ 


1- Brock et Baek (1991). 
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مثال 3: 

بالا аы ale‏ السابقع ضير ها إذا كانت s li‏ بت 20% اط و 
بتوزيع متماثل و مستقل Lid‏ للقيام بذلك» يمك ن اس تخدام Eviews 5.04 wy‏ و 
خوارزمية dole‏ لحساب إحصائيات .Mizrach‏ نتائج هذه الاختبارات مبينة في الجدول 


аш 


الجدول )2( نتائج احتبارات BDS‏ و Mizrach‏ للاستقلالية 









































Mizrach إحصائيات‎ ВОВЕ ЕЧ т 
Standard Deviation Fraction of pairs 

T <1000 6.7977 3.1623 2 
3.3802 6.4106 2.2273 3 
2.8870 6.0363 2.3775 4 
2.7684 5.7549 2.4705 5 
2.4346 5.5407 2.5269 6 
2.2964 5.3694 2.0781 7 
1.9861 5.2236 1.9793 8 








من خلال هذه йшй‏ يتضح جايا أن السلسلة المستقرة للطلب على у өзе СІ‏ 
بارتباط قوي حيث ЫЙ‏ نرفض فرضية الاستقلالية ciid‏ باعتبار أن من أجل 2,3,...,8 = m‏ 
إحصائيات Mizrach‏ و BDS‏ أكبر تماما من القيمة الحدولة للتوزيع الطبيعي 6 عد د 
مستوى معنوية 965 يمكن القول أن سلسلة الطلب على الكهرباء قابلة للتنبؤ على المدى 
القصير وتعتبر طبيعة الصدمات في هذه ال حالة عابرة.. 


5. النماذج الخطية للسلاسل الزمنية 

هدفنا في هذا الجزء هو «АБ‏ نماذج تشرح سلوك السلسلة الزمنية Y,‏ هذه الأ يرة 
نشرحها بواسطة قيمها الحالية والماضية (المبطأة)» ідо‏ تحليلنا ببناء نماذج مبسطة للسلاسل 
الزمنية من نوع المتوسط > Moving Average (МА)‏ « ونموذج AN!‏ دار ال GIL‏ 
Autoregressive (AR)‏ بالنسبة للسيرورات المستقرة» فمثلا في نموذج المتوسط di‏ .رك 
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تكون السيرورة АШ Y,‏ بواسطة مجموع المرجّحات للأخطاء العشوائية الحالية والمبطأة» أما 
في نموذج الانحدار الذاتي» فتعتمد السلسلة الزمنية Y,‏ على À £ s=‏ >> ات لقيمه ا 
الماضية وحد الخطأ العشوائي» تشمل النماذج المختلطة النوعين المذكورين والتي تس مى 
بنماذج الانحدار الذاتي sis‏ ط المتح رك -Moving Average Models (ARMA)‏ 
c Autoregressive‏ تكون Y,‏ في (ARMA) с>‏ عبارة عن دالة لكل من الأخطاء 
العشوائية و الظاهرة الاقتصادية الحالية والماضية. 
5. نموذج المتوسط المتحرك ::Moving Average Models (MA)‏ 

تكون كل ملاحظة من السلسلة الزمنية CY,‏ في سيرورة المتوسط المتحرك من الدرج А‏ 
421 مُفسّرة بواسطة متوسط مرجّح للأخطاء العشوائية التي نرمز МА(ф-- + ١ А‏ 
وتكتب معادلتها على الشكل: 


ерте $0 6.5 FOE Fea FOE 


نفرض of‏ الأخطاء مفسرة بواسطة سيرورة الاضطراب (التشويش) الأبيض» وكحالة 
حاص АЁ.‏ . ذه الأخط . اء مس . تقلة ومتماثا A.‏ التوزي Lida.‏ إذا كاذ . ت: 
E(e,e, ,)- 0, хаце,)= о? , Б(є,)= 0‏ من أحل cks0‏ فإن وس ط الس يرورة 
MA(Q)‏ يكون مُستقلا عن الزمن ۲ ما دام ,0 E(Y,)=‏ ‹ ليصبح التباين المش ترك لله .ذه 
السيرورة: 

E(Y,Y, ,)- EY, ,(8,+6,+86,,+8,6,, +. + 6,2, , )] 

y(k)= E(e,e,,)=0, k #0 ца 

لتكن السيرورة MAC)‏ الممثلة بالمتوسط ,0 وتباين الأحطاء 2ى . أما التب اين У(0)‏ 


لسيرورة المتوسط المتحرك (0 = ¿(k‏ ذي الدرحة q‏ فهو على الشكل: 
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var(Y,) =7(0) = Еу, -0,) | 


=E (z, POEs 4 FOE S + .....+ 6 5 TOS 9858 Pant 0,6. ) 


1-4 4 
2 2.2 2.2 2.2 
= Ble’ RO E FOE Ps vU يرع‎ + 20, EE 24 
=o} + 0262 + 0262 +... + 620? 
= 0° [1+ 62+62 + кеген +02] 


аб) оа ej 


: МА(1) ЛА ذس يرورة المتوس ط المتح رك م ن الدرج‎ ab ال‎ ns, 


£ + ,ع + ,0= Y‏ 
إن هذه السيرورة متوسطها ,0( وتباينها | 07 +1[ 07 = )000 cvarlY,)=‏ أما التباين 
дап‏ فهو Де‏ الشكل: 

y()= EF, — 6, Xr, , –6,)] 


£, + Ө, Xe, + 0,6, 5 Л 


2 
£ 


1—1 


сом(Ү,, Y, |) 


| 


FT 


Q 


E 
0, 


وعلى العموم نحدد التباين المشترك k. J‏ فترة مبطأة على الشكل: 
соу(У,У,) = (E) = Ef, - 6,Xy,, = 9]‏ 
Elle, + 08, Xe, , + 65, ,.)] 20 :k>1‏ = 

ومنه OU‏ للسيرورة MACI)‏ تباين مشترك معدوم لما يكون التباطؤ أكبر م ن فة رة 
واحدة» أي أن كل قيمة للسلسلة الزمنية Y‏ تكون مرتبط ةم Yag‏ و دون ةق يم 
السلسلة الزمنية الماضية والمستقبلية الأخرى Vig‏ و LY,‏ وهذا يعنى أن الحوادث الظاهرة 
STG‏ من 5,3 Арл)‏ واحدة ف الماضى ليس ها أثر على الس يزورة ch Sle‏ كم ا أن 
الذاكرة المحدودة لسيرورة المتوسط المتحرك توفر معلومة محدودة من أحل gis =з gel‏ 
المتوسط المتحرك في المستقبل» تكون هذه المعلومات مساوية لعدد فترات all‏ اطؤ eq‏ وفي 
مثالنا تكون فترة واحدة في المستقبل فقط. 


LI 


ومنه نقول أن دالة الارتباط الذاتي للسيرورة MA(L)‏ هي: 


0 
k сү, k=l‏ 
Om 1+0‏ 
k»1‏ ,0 
يمكن القول of‏ لدالة الارتباط p(k) GI‏ للسيرورة MAG)‏ و قيم LA‏ ف ء cr‏ 
الصفرء وتساوي الصفر فقط Ú‏ يكون ي < » لذلك يتم الاعتماد على دالة الارتب اط 


MA(q) في تحديد درجة السيرورة‎ GI 


p(k) 


c 58 .2.5‏ الاغدار Autoregressive Models (AR) IU!‏ : 
طبقا oid‏ النماذج تكون الملاحظة الحالية Y,‏ مُفسّرة بواس طة متوس dde‏ رحيح 
للملاحظات الماضية إلى فترة التأخير من الدرجحة p‏ مع الأحذ بعين الاعتبار > الخط أ 
العشوائي في الفترة الحالية» ونسمي ذلك بنموذج الانحدار الذاتي للسلسلة الزمنه ¿ Y,‏ ذي 

.(Autoregressive of order p) p الدرجة‎ 
على الشكل:‎ p نموذج الانحدار الذاتي من الدرحة‎ — S 
Y =ó +óY + وأو‎ + .....+ OY, +€, 


p 
Y, - ф + Y AY, te, : معن‎ 
ie 


حيث LY,‏ قيمة المتغير في الفترة الحالية ct‏ ,بم : حد الخطأ العشوائي في الفترة الحالية 1 » 
سير LY,‏ قي ЖЫН ТЕЗІНЕН 9 а‏ 
وعادة ما يكتب نموذج الانحدار GII‏ بواسطة معامل التأحير (أو التباطؤ) 1 : 

Y, =ó + PLY, +O, LY, +... + ф„Г?Ү, + بع‎ 


> (-4L-4,U-...-e,7 YF, = d +, 
> (LY, S ó, + E, 
((L)-1- 8, رط‎ - QÎ ل‎ - ó, حيث:‎ 


228 


13 كانت السيرورة AR(p)‏ أعلاه مستقرة» OP‏ وسطها الممثل ب cu.‏ يجب أن يكون 


E(Y,) = E(Y,,)= E(Y, ,) > 12222... = Е(Ү,)-ш 
E(Y,)- ó, + &E(Y, (+ &,E(Y, „)+.................. +ó, EQY, , (+ E(e,) 
Не FO Oso teh ees + Ppl 

Po 


u 


1-54, 


إن العبارة الأخيرة والخاصة بمتوسط السيرورة e AR(p)‏ لنا أيضا شرط الاستقرارء 
p‏ 


فإذا كان مم منتهيا فمن الضروري أن تكون 1« Уф‏ إن هذا الشرط ضروريء لكنه 


= 
غير كاف لضمان حالة الاستقرار» حيث هناك شروط أحرى يجب أن تتحقق. 

وبوضع cy, = Y, — ó,‏ وانطلاقا من نموذج الانحدار ДАЛ‏ المكتوب بواسطة معام لل 
التأحير L‏ يكون لدينا: 

e,‏ = ,نو( )لق 

ومنه فإن: y, = ¢ (L)z,‏ 
)05 لكي يكون النموذج ARC)‏ مستقرا — š O ОЇ‏ ابلا للانعك اس (للقا —( 
cinvertible‏ أي يمكن كتابته على i cs Je‏ للأخطاء العشوائية. وبعبارة أخحرى 
حب آذ كرة jade‏ عدر lattes ilama, si ДЕ) sill‏ 

لندرس OY‏ حصائص السيرورة AR(p)‏ البسيطة بواسطة تحديد msn‏ طهاء uU‏ ها 
وثبايناتما 20 lady cas‏ بالسيرورة Де AR(1)‏ الشكل ,£ + 1 .Y, 2 ó +Ó Y.‏ 


إذا كانت E(Y,)- E(Y,,)o ш‏ 06 متوسط هذه السيرورة هو: = 
~ 





1- Bresson and Michaud (1995), p.22. 
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تكون السيرورة ARCI)‏ أعلاه مستقرة إذا تحقق 1 > A]‏ 
لنحسب OY‏ تباين هذه السيرورة )670 М‏ وضعنا 0= ,م مع وج ود الش رط 
1 > || يكون التباين WE‏ أي: 
| “لع + var (Y,)= у(0) = E|(é,Y,.,‏ 
o;‏ + (0) 47 = 


var (Y,)= y(0) = | =‏ 
أما التباينات المشتركة 3 Yp.‏ حول وسطها فهي: 

y() = E(Y.Y, ,) - 4,70) 

7(2) = E(Y.Y, ‚)= d; y(0) 


y(k) = E(Y. Y, ,) = ó' 70). 





du,‏ — بحد: 


لتكن دالة الارتباط ЗЫЛ‏ للسيرورة وتنخفض هندسيا على الشكل: 
(Бей‏ 2 
x0) (gf :k=1,2,...‏ 
حيث نلاحظ أن السيرورة Ú AR(1)‏ 5,515 غير منتهية» وذلك لاعتماد القيمة à JULI‏ 
للسيرورة على كل القيم الماضية» بالرغم من أن تصرف هذه التبعية ينخفض مع الزمن. 
إن أحد المشاكل المعروفة في بناء نماذج الانحدار الذاتي هي تحديد درحة السيرورة» 
فبالنسبة لنماذج المتوسط المتحرك يكون هذا المشكل بسيطاء حيث إذا كانت السيرورة 
من الدرحة OÙ q‏ الارتباطات الذاتية يحب أن تكون كلها قريبة من الصفر من أحل 
تباطؤات أكبر من eg‏ وبالرغم من أن بعض المعلومات حول درجة الانحدار الذاتي يمكن 
الحصول عليها من السلوك الدوري لعينة دالة الارتباط OÙ ЗАЙ‏ معلومات أكثر يمكن 
استنتاحها من دالة الارتباط الحزئية. 


p(k) 
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ولمعرفة هذه الأخيرة LES ә‏ استعمااء نعتبر أولا التباينات المشتركة ودالة الارتباط 
3131 للسيرورة «АҚ(р)‏ حيث نلاحظ أن التباين المشترك بتأخير k‏ محدد من: 
+9,Y,,+6,)|‏ عن VE A PACA PE EO ана‏ 


po 1-р 


حلها WE‏ من أحل: .(0),y0),......., y(p)‏ حيث: 


VO) = &y(D + ф,у(2) + ............ +ó,y(p)+ o; 
у) = py (0) + y (1) +............ +ф,у(р-1) 


72) = фУ0) + 6, v(0) +............ +9,7(p - 2( 


وبالنسبة للتأخيرات p‏ < ۸ تصبح لدينا: 


y(k)=óy(k-1)+%, y(k-2)+...+@,y(k- р) :k»p 
.ات‎ ЗЫ نقوم بقسمة‎ GUI لدالة الارتباط‎ Yulle-Walker وللحصول على معادلات‎ 


المشتركة على التباين فنحصل على: 


pk) = )مم‎ -1( + p(k = 2( + + d, p(k = p) 

إذا كانت (р)‏ .......(2)م,()م معروفة (مقاسة من دالة الارتباط الذاتي المقدرة), 
فإنه ¿S‏ حل معادلات Yulle-Walker‏ من أجل dul‏ م......,1=1,2: ó‏ ولكن عمليا 
يتطلب حل هذه الأخيرة معرفة درجة الانحدار الذاق ص وتحديد هذه الدرحة يعتبر أمرا 
]- تسمى هذه المعادلة .Yule-Walker Ala;‏ 


le 


صعباء lidy‏ نفترض أننا نحل معادلات Yulle-Walker‏ من أحل القيم p. PAJA‏ أي 
نبدأ بوضع الفرضية 1= م» ومن ثم يصبح لدينا =ó‏ (1)م2 أو نستعمل الارتباطات 
by CA) su: dali tel‏ ا ПЕРЕН Gives d.‏ 
عن الصفر)» نقول أن سيرورة الانحدار ДЫМ‏ تكون على الأقل من الدرجة الأولى. 

fee‏ تلك القيمة ل ó.‏ بواسطة (П)‏ ثم نعتبر الفرضية 2= «p‏ أي AR(2)‏ وللقيام 
بذلك نحل معادلات Yulle-Walker‏ من أجل МА) ере‏ يعطي Ae уы‏ حديدة م су‏ 
المقدرات еф, ф,‏ حيث إذا كانت Ú Ó,‏ معنوية إحصائية جيدة Ke‏ ن الاس cle‏ أن 
السيرورة على الأقل من الدرحة الثانية» بينما إذا كانت ,$ قريبة من الصفرء نة ول أن 
1= م » لنمثل قيمة ó,‏ بواسطة cr(2)‏ ونعيد هذه الطريقة بالنسبة للقيم ёр. ) АМ‏ 
نسمي هذه السلسلة ) (r(1),r(2), mm‏ بدالة НЛ LL NI‏ الجزئية» is leg‏ العم وم إذا 
salsa‏ و اها اط أن" : 

AR) وذج‎ АЈА دالة الارتباط الجزئي‎ Ob وبعبارة أحرى‎ (0) =0 sk < p 


تنعدم بعد فجوة زمنية تساوي -P‏ 
с 221 .3.5‏ المختلطة :Mixed models ARMA(p.q)‏ 


ARMA(p.q) z °Ú .1.3.5‏ المستقرة: 

هناك سيرورات عشوائية لا ца Re‏ على Ul‏ جرد متوسط mete‏ يرك Ja Al gh‏ 
ذاتي فقطء بل يمكن أن تحتوي على حصائص النوعين من السيرورات معا. بحيث تش Je‏ 
هذه النماذج على القسم الانحداري ذي الدرحة p‏ وقس م المتوس طات المتحرك А‏ ذي 
الدرحة ¿q‏ كما يظهر في الكتابة التالية: 


1- Gouriéroux and Manfort (1983), p.149. 
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жола Y sens + رارم‎ PO PEO Е PO eg Fount O Ea 


P £‏ 
كما أن الشرط الضروري لاستقرار السيرورة ARMA(p.q)‏ هو 1> «Уф‏ بحيث 
i=l‏ 


كوة ызы‏ ا عر алыған, 0 бай‏ |»-4-4 
а‏ 
ومن خصائص ala‏ الارتباط Gt‏ للسيرورة JX ali 26 АЯ ARMA(p.g)‏ 
الانحداري بعد الفجوة الزمنية q‏ أي تتناقص بشكل أسي انطلاقا من See‏ 
أما دالة الارتباط الجزئي Leb b‏ شكل دالة الارتباط الذاتي الجرئي لنموذج المتوسطات 
الملتحركة بعد الفجوات الزمنية م» أي تتناقص بشكل أسي انطلاقا “kaspas‏ 
ولنعتبر أبسط حالة وهي АҚМА(14)‏ على الشكل: 
Ү=фҮ,+0+є, + 0,6,‏ 
وبوضع 0 = ó‏ تكون التباينات والتباينات المشتركة odd‏ الأخيرة: 
), ,06+ بع + y(0) = хау, )= EF, (ФУ, +ó‏ 
ومن |ф|<1 Je‏ ينتج في الأخير: 
o2 |1 + 02 +246 |ü - 22)‏ = )7(0 
أما التباينات المشتركة فهي: 
YQ) = E(Y.Y, |)= 470) - 6o;‏ 
Е(Ү,Ү, „)= фу@)‏ = )7(2 


y(k)= EYY, ,)=óy(k-D :k22 
لدينا:‎ ARMA(p.q) من أجل السيرورة‎ 





1- Tenenhaus (1994), p. 295. 
2- Bresson and Michaud (1995) , p.38. 
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y(k) = E(.Y, ‚)= фу(#—1)+ ф,у(#—2)+....+ф„у(К-р) :k> q+1 
p(k)=óy(k-D+óy(k-2)+...+ó,y(k- p) :kzq+1 
اط‎ sy a دال‎ isb k>q+1 فمن أجل‎ MAG) هو ذاكرة الجزء‎ q ونلاحظ أن‎ 
فقط.‎ AR(p) خصائص السيرورة‎ ARMA(p.q) الذاتي للسيرورة‎ 
:ARMA(p.d) ندرس شروط الاستقرارية» لدينا الصيغة الرياضية للسيرورة‎ 


Y =óY *46EY.tzaté, + O+8, +08, "06,62 4. FOE 





q “t-q 
الصيغة تصبح:‎ O L و بإدخال معامل التأخير‎ 
ССИ EP بويت‎ óU), = (1+0 L+, +.......+ © بع( الل‎ 
O(L)y, =O(L)e, © ARMA(p,q) : أي‎ 


حيث y,‏ هي انحراف Y,‏ عن وسطهاء وإذا كانت Y,‏ مس ,33 إن ADL)‏ ب أن 
تتقارب» ويتطلب ذلك أن تكون جذور المعادلة المميزة تقع حارج دائرة الواحد Outside‏ 

y بره‎ 51445 Ф(І)-0 للمعادلة‎ LL, LE, JAH لتكون‎ Unit Circle 
عا‎ Ф(Г)у, = 0(L)e, à ب المعادل‎ SG الواحد (بالقيمة المطلقة)» وإذا تحقق ذلك‎ 


الشكل: 


© 


у, = Ф ! (L) 0(L)e, 

ونقول عن Шіру‏ قابلة ШШ‏ ب إذا اس تطعنا LS‏ ة المعادلة عا ى الش كل: 
'(L).D(L)y, = €,‏ 0 ومنه إذا استطعنا قلب الس يرورة ARMA(p.q)‏ إلى الس 5,9% 
chi AR(p)‏ وإذا كانت Y,‏ 3,8 للقلب» 99 (7) 6 يجب أن تتقارب بش رط أن dE‏ 
حذور المعادلة المميزة 0= (1) © خارج دائرة الواحد. 
- وكمثال نعتبر السيرورة Sy MAC)‏ تكون معادلتها الممي ;3 : 1-біс0‏ 
ومنه فإن شرط وجود المقلوب: 

|A,|<0 of أو‎ js 


Ө 


-234- 


Li -‏ من أحل MAG)‏ تكون المعادلة المميزة هي: 0= 0,12 .1-GL-‏ 


2 
ومنه تكون جذورها على الشكل: 7% ےر 


2 





إن القيمتين Li‏ و Lo‏ يجب أن تقعا حارج دائرة الواحد» والتي تستلزم أن: 
1« |6 |,1 > ,0- ,0 ,1« ,6+ ,8 . 





ARMA(p.q) c 36 .2.3.5‏ غير المستقرة :ARIMA(p,d,q) models‏ 
إذا كانت السلسلة الزمنية الأصلية غير مستقرة فيقال عليها أتما متكاملة 
Integrated or Nonstationary‏ وإذا تعين الحصول على فروقات السلسلة by А‏ & 

تصبح مستقرة» يقال عندئذ أن السلسلة الأصلية متكاملة من الدرحة (d). d‏ 
وبعبارة أحرى نقول أن Y,‏ هي سلسلة متجانسة و غير مستقرة متكاملة من الدرحة d‏ 
إذا W, = VY, codo‏ سلسلة مستقرة حديدة. ومنه يمكن أن ried‏ السلسلة الجديدة 
Ul W‏ سيرورة ‹АВМА(р,4)‏ في هذه AU‏ ينتج أن Y,‏ هي سيرورة 
ARIMA(p,d,q)‏ + ونسمي ذلك بنموذج الانحدار الذاتي والمتوسط المتحرك «ЈА‏ 
هذا الأخير بالإضافة إلى الدرحتين p‏ و q‏ فإنه يتميز بدرجة WE‏ 4.. يكتب على 

الشكل: 
Œ(L)(1-L)' Y, = ó + O(L)e,‏ 
أو : Ф(І)УҮ = ó + ((L)e,‏ 


р £ 
وبالتالي إذا‎ cu, 12% المستقر هو‎ W, =)1-1(“, وسط‎ of ويلاحظ‎ 
i=l 
الا ر كال‎ fe عام‎ oll Ш о, سرف‎ W, AS ALL Ob 6-0 كاتف‎ 


138 كان النموذج ARIMA(LLI)‏ فهذا يعني أنه يتعين الحصول على الفروقات الأولى 


Autoregressive Integrated Moving Average Process هي اختصار ل:‎ ARIMA -1 


V 352 


للسلسلة الأصلية ثم بحري Lede‏ بعد ذلك تقدير CARMA‏ ذلك OÙ‏ هذا الأخير لا يجرى 


إلا على سلسلة مستقرة» وتكون صيغة النموذج عندئذ: 


ДҮ =@AY,,+0+6,-O€,, 
وتكون السلسلة‎ ARIMA(p0,q)= ARMA(p,q) وعموما يمكن القول أن:‎ 
. ARIMA(0,0,q)= MA(q) و‎ ARIMA(p,0,0)= AR(p) الأصلية مستقرة» وأيضا‎ 


Seasonal Autoregressive " SARIMA å المختلط‎ à الموسمي‎ cit النم‎ 5 
:"Integrated Moving Average 

сш) الذي يودي إلى‎ ай ey Дәуен السلاسل الرمنية في الواقع‎ ыл 

كل من م و ي» وبالتالي تصعب عملية تقديرهاء ولأجل ذلك وض ع نم وذج يس مى 

بالنموذج المختلط ذي المركبة الموسمية «ғ дай Хез .SARIMA(p,d,q)‏ رياض يا 





: كما يلي‎ 
ØLL (17797517, = OLO )e, 
O(L*) =1- pL - 0, —.............. —ф„1* 
@(I°)=1-01I° - Ө,175 —.............. -0 L" 





و 


يمثل v2 - ))- r y‏ الفروقات الموسمية من الدرحة D‏ و V^ 2(I- L)'‏ الفروقات 


Y, اللذان يستخدمان لتحقيق استقرارية‎ d من الدرحة‎ Ali 


6 منهجية ب و کس- جينكتر في co oly‏ السلاسل الزمنية الخطية: 

же Box and Jenkins (1976) „л!‏ بعض التقنيات المستعملة في السلاسل الزمنية 
للمساعدة على تحديد درحة النموذج وتقدير معالمه» ثم اقتراح بعض الطرق للتأكد من 
صلاحية النموذج LEY‏ شكله النهائي. 
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رأينا of‏ السلسلة الزمنية غير المستقرة والمتجانسة يمكن أن Je de ri‏ 
CARIMA(p.d,g)‏ فيكمن المشكل التطبيقي إذن في كيفية احتيار القيم الثلاثة pd,q‏ أي 
لتحديد شكل هذا النوع من النماذج» نختبر دالتي الارتباط الذاتي البسيط والحزئي للسلسلة 
والمشكل فيها هو تحديد درجة التكامل d‏ من fol‏ الحصول على السلسلة المستقرة» ومنه 
لتحديد القيمة العددية المناسبة ل d.‏ نستعمل الفكرة القائلة Ob‏ الارتباط plk) Gil‏ 
بالنسبة للسلاسل الزمنية المستقرة» يحب أن يقترب تدريجيا من الصفر كلما كبر عدد 
التباطؤات ¿k‏ ولمعرفة ذلك نعتبر сӛзі‏ السيرورة LARMA(p.q)‏ حيث أن دالة الارتباط 
للجزء MA(q)‏ تؤول الى Жа!‏ عندما تكون ي < OÙ ck‏ هذا النمط ذاكرة تساوي q‏ 
فترة فقط» ومنه إذا كانت Y,‏ تتبع السيرورة plk)=0 op MAQ)‏ من k>q del‏ 
وتتناقص Шы‏ الارتباط الذاتي للجزء AR(p)‏ من السيرورة ARMA(p.q)‏ المستقرة 

إن طريقة تخديد قيمة d‏ هي مباشرة» حيث bs‏ إلى دالة الارتباط GI‏ للسلسلة 
الأصلية أو نختبر الجذر الوحدوي ونحدد ما إذا كانت مستقرة أم لاء فإذا حدث Oja‏ 
كانت غير مستقرة نلجأ إلى استعمال تقنية الفروقات على السلسلة لكي Шай‏ مستقرة. 
ونعيد هذه الطريقة =¿ de‏ إلى القيمة d‏ التي et‏ السلسلة مستقرة أي 
of oles ДА, W, = (1- L)'Y,‏ دالة الارتباط p(k) GIL)‏ تؤول إلى الصفر لما تكون k‏ 
كبيرة. وفي هذه الحالة نقول أن Y,‏ قابلة للمكاملة من الدرحة d‏ ويكون بذلك الفرق ال . 
(d-1)‏ غير es‏ 

بعد تحديد قيمة ed‏ يمكن استعمال السلسلة المستقرة W,=(1— L) Y,‏ لاختبار كل من 
دالة РУ‏ الذاتي البسيط و الحزئي لتحديد p‏ و cq‏ وإذا كان لكل من الجزء AR‏ و 
MA‏ درحات cule‏ يمكن استعمال الطريقة التجريبية لكل من مو iq‏ ثم نتأكد من ذلك 
التجريب بعد تقدير معالم النموذج ARMA(p,.q)‏ للسلسلة المحوّلة. 


1- بوشة محمد» 2000« ص 90. 
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ويرى )1976( Box and Jenkins‏ أن النماذج الديناميكية الخطية المقدرة والتحليلات 
النظرية المرافقة ها لا تعطينا شكل النموذج فقطء وإنما Leg‏ أيضا على المعالم المقدرة. 
لسلسلة Ада)‏ واحدة» بغرض التوقع والمراقبة في المدى القصير: 


الشكل رقم )10( : منهجية بوكس- جينكتر في بناء نماذج السلاسل الزمنية الخطية 


| العرض الأولى للشكل العام للنموذج | 


| 4— gigil العمل‎ 










i‏ اختيار النموذج 
| هل النموذج مقبول ai‏ لا 


| 





1- Box and Jenkins (1976), p. 19 
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من خلال هذا المخطط сла‏ أنه هناك أربعة خطوات يتعين إتباعها < تى نس تخدم 
منهجية ب وكس-جينكز في التنبؤء تتمثل فيما يلي: 
1. مرحلة التعرف (التحديد) Identification‏ 
2. مرحلة التقدير Estimation‏ 
3. مرحلة الفحص (المراقبة والضبط) التشخيصي Diagnostic‏ 
4. مرحلة Prediction іі‏ 
1.6 مرحلة التعرف (التمييز): 
إن أصعب مرحلة في بناء نماذج السلاسل الزمنية الخطية هي مرحلة التمييز» حيث 
يمكن الحصول على عدة بدائل للنماذج الممكنة» كما يمكن رفض النموذج الأولي المختار 
في مرحلة الفحص MT‏ إذا أظهرت السلسلة Y,‏ اتحاها Lle‏ قويا Ol‏ حساب 
الفروقات من الدرحة الأولى أو الثانية سوف يؤدي الى استقرار السلسلة غالبا W,‏ 
ولتحديد درجة الانحدار الذاتي (p‏ ودرجة المتوسط المتحرك q‏ نستخدم gle‏ الارتباط 
Glu‏ والجزئي. 
إذا كان شكل الارتباط يقع داحل حدود فترة الثقة 95 % de‏ البداية» ор‏ معامل 
الارتباط (ACF) ӘҺЛ‏ لا يختلف جوهريا عن الصفر فهذا يعني أن السلسلة مستقرة 
ومتكاملة من الدرحة 0» قي هذه ЫН‏ بحري تحليلاتنا على القيم الأصلية للمتغير «Y,‏ دون 
إحراء تحويلات عليهاء أما إذا اتضح أن شكل الارتباط الذاتي يقع خارج Je‏ الثقة 95 % 
في فترة طويلة ومعاملات الارتباط ЗАЛ‏ تختلف معنويا عن الصفر من أجل ۸ كبير نسبياء 
OU‏ السلسلة Y,‏ تكون غير مستقرة» في هذه الحالة — إحراء الفروقات من الدرحة 
الأولى ثم بحري عليها نفس التحليل مرة أحرى حتى نصل إلى سلسلة مستقرة. 


.183 ص‎ «(2)e «glia تومي‎ -1 
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بعد الحصول على الاستقرار فإنه Re‏ دراسة الارتباطات الذاتية والارتباطات الذاتية 
АЈ‏ للسلسلة المستقرة لتساعدنا على تمييز نوعية السلوك الخاص بالانحدار QUI‏ أو 
المتوسط المتحرك أو لكليهما cles‏ ولاختيار النموذج نقترح المعايير التالية: 
6 .. معيار :Hannan-Rissanen‏ 

حسب )1982( «Hannan and Rissanen‏ إذا كانت لدينا T‏ مشاهدة (مع T‏ ك5 ميرة 
بدرحة كافية) وتوصلنا إلى درحة معقولة من الفروقات للسيرورة» فإن السلسلة امحولة W,‏ 
cul‏ متوسط معدوم. لدينا 396 :ARMA(p,q) z‏ 

D(L)W, = 000, 

- نحاول أولا تفريقها بواسطة الانحدار GIA‏ من الدرجة s‏ المطلوب дё‏ دهاوتأح À‏ 


الشكل: 


Жолы AW, , +.............. OW E, 
Durbin يمكن تقديرهاء بالتراحع وفقا لطريقة‎ ó, ALM Ob cr بوجود الارتباطات‎ — 
تعطي:‎ ally « (1960) 


5—1 
r, = > 0 y: 7; 
j=l 
s-l 
[= Убу r; 
ادر‎ 


Pins Pas;  1J=12,...s—1‏ = رق 
ó, —‏ هى الارتباطات الذاتية الجزئية. 


A 


Éi =n Ps Е 





56 معيار Akaike‏ (تحديد الدرجة المقربة للانحدار (GIA)‏ 
يكون تحديد القيمة المناسبة ( s.‏ (الدرجة المقربة للانحدار (HUE‏ عن طريق استعمال 
معيار )1969( Akaike‏ أي نختار قيمة s‏ عندما يكون هذا المعيار أصغر ما بمكن: 


AIC = TLogó? + و2‎ 
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حيث أن AIC‏ هو معيار المعلومات cAkaike. J‏ وى هو عدد Lal cd Labi‏ ,13 استعملنا 
عدة عينات مختلفة الحجم بالنسبة لنفس السلسلة Y,‏ أو (V,‏ فإننا نستعمل معيار المعلومات 
المرحح والذي يعطي أصغر قيمة للمقدار: 
NAIC = .Logó; + 7‏ 
حيث أن 67 هو مقدار تباينات الأخطاء لنماذج الانحدارات الذاتية المقدرة والتي OR‏ 


8 


إيجادها بالتراحع من: 


T 





(DE, ө-(-фр 
t=1 
هو الحصول على مقدرات للتذبذبات‎ 2 ОА من تقدير الانحدار‎ CAM إن‎ 
يمكن أن نستعمل لذلك‎ os” هي‎ s. حيث إذا كانت القيمة المختارة ل‎ Innovations є, 
البواقي على الشكل:‎ 


- ويمكن استعمال هذه البواقى مكان التذبذبات 3,54 ,ى في التشكيلة 
ARMA(p.q)‏ ومنه يمكن أن نكتب: 


W, = ФИ POW ل ول‎ ss HO, FE FE EU 2 Жерінің +8 م‎ 


إن مزايا هذه المعادلة هو أنه يمكن تقدير Al‏ ,4,0 (1...4=ز,م....1=) نسبيا 
بواسطة المربعات الصغرى العادية من أجل p mil‏ و q‏ حيث أن Hannan and‏ 
Rissanen (1982)‏ يقترحان اختيار القيم الخاصة ب . م و д‏ التي gid‏ أصغر قيمة 
ju š La‏ 


HR = Logo; , + (p+ a)LogT T greg 


1- Hannan.E.J and Rissannen (1982), p. 81. 
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АШ»‏ أثبت حدية هذه الطريقة عدة باحثين عبر تحارب مطبقة على Айе‏ العينات 
المطورة» ويقترح )1984( Hannan and Kavlier‏ تحويلات مختلفة للطريقة الأصلية والتي 
تعطي مقدرات متسقة. 

وقبل التطرق إلى موضوع التقدير» نود تلخيص fat‏ الخطوات الضرورية أثناء العمل 
التطبيقي المتمثل في المراحل التالية' : 

1. تكون دالة الارتباط (AC) GI‏ مؤشرا مهما لكشف عدم استقرارية سلسلة 
زمنية» وهذا عندما لا adas‏ هذه الدالة بعد Aue‏ تعادل “ (ربع عدد 
المشاهدات) نظرياء بينما تطبيقيا — أن تقع معاملات هذه الدالة داحل Je‏ 
ثقة مناسب حتى تكون السلسلة مستقرة (وإلا فلا)» وهنا نكون بصدد دراسة 
النماذج المركبة» كما Léf‏ تعتبر كاشفا مهما للمركبة الموسمية من خلال القمم 
Ole gals‏ التي تظهر في شكل منتظم على هذه الدالة. 

2 بالنسبة لنماذج المتوسطات المتحركة من الدرحة q‏ تنعدم معاملات الارتباط 
ЫЛ‏ معنويا مباشرة بعد الدرجة cg‏ بينما دالة الارتباط الجزئية تبقى متدهورة أي 
متناقصة بعد هذه الفترة ولكنها لا تنعدم: 0 = (6)6 >q:‏ ۷۸ . 

З‏ بالنسبة لنماذج الانحدار ЗЫЛ‏ من الدرحة ص OÙ‏ معاملات الارتباط الذاني 
АЈ jbl‏ تنعدم معنويا مباشرة بعد هذه الدرجة» بينما تبقى دالة الارتباط BI‏ 
متناقصة ولكنها لا تنعدم بنفس السرعة: Vk» p:f(k)-0‏ 

Li 4‏ النماذج المختلطة où‏ الدالتين تبقيان مستمرتين في التدهور ولكنهما لا 
تنعدمان معنويا عند الدرجتين المذكورتين سابقا. في الحالة نستخدم المعايير التي 
ينبغي أن تكون أصغر ما يمكن لتحديد الدرحتين م و Je q‏ معيار AIC‏ أو 
sit‏ 


]- مولود «Л‏ ص 145. 
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والحدول التالي يلخص الحالات الثلاثة الأخيرة: 


الجدول (3): تطور طبيعة النموذج وفق منحنى الارتباط الذاتي 





نوع النموذج PACF ACF‏ 
AR(p)‏ غير منعدمة معنويا DIES OUT‏ | تنعدم معنويا بعد الفترة р‏ 


DIES OUT غير منعدمة معنويا‎ | DIES OUT жа غير منعدمة‎ |  ARMA(p.q) 














مثال 4: 
بالنظر إلى الشكل )8( الذي fee‏ منحنيات دوال الارتباط البسيطة والحزئية للسلسلة 
المستقرة» نلاحظ أن معامل الارتباط (1)م يختلف معنويا عن الصفر (أي يقع خارج Je‏ 
الثقة) ومن أحل 1< / كل معاملات الارتباط الذاتي تنعدم معنوياء وهي الحالة التي توافق 
نموذج MACI)‏ كما نلاحظ أيضا أن معامل الارتباط الجزئي r(l)‏ يختلف معنويا عن 
الصفر ومن أحل k>1‏ كل معاملات الارتباط الجزئي تنعدم معنوياء وهي الحالة التي 
توافق نموذج .AR(1)‏ 
وفقا هذه النقاط تكون الصيغة الرياضية المثلى للنموذجين المرشحين المعرفين للسلس Ak‏ 
المستقرة فخ الشكل + 
ARIMA(0,L1): VY, = ó + (1+ 01),‏ 
ARIMA(11,0):(1-@L)VY, = +,‏ 





وبعد تقدير هذين النموذحين» يكون النموذج المحتار هو الذي Jen‏ أحسن توفيقة 


بين المعايير «Schwarz «Akaike‏ أي تصغير هذين لمعيارين. 
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A » .2.6‏ تقدير dies‏ النموذج: 
بعد الانتهاء من مرحلة التعرف على النموذج بتحديد الرتب (أو الدرحات) d <p‏ و 
LS og‏ الانتقال إلى المرحلة التقنية الموالية والمتمثلة في مرحلة التقدير ALL‏ النموذج. 


6.. تقدير معالم نموذج الانحدار :AR ЗЫЛ‏ 
في هذا النوع من النماذج» وبعد تحديد الدرحة ص يصبح من الميسور تقدير معالمه 
(фф)‏ وذلك باستعمال إحدى الطرق التالية: 
أ. طريقة معادلات يول- ولكر Yule-Walker‏ : 
Sy‏ هذه الطريقة على معادلات يول-ولكر التي تحدثنا ше‏ سابقا من خلال 
معاملات الارتباط الذاتي لتقدير معالم النموذج» حيث أن المقدرات في حالة نماذج AR(p)‏ 
تكون فعالة. لدينا: 
ففي حالة  AR(p)‏ تكون لدينا p‏ معادلة ليول وولكر: 
PW =ó + pl) + ... + $, p(p =1)‏ 
PQ) =P + ф, + ... + ф„р(р-2)‏ 


P(P) = $ P(P-1) + ф,0(р- 2( +...+ф, 


تكتب هذه المعادلات على الشكل المصفوفي: 


О 1 сб) = plp-ly № 
p(2) _ pu) 1 + p(p-2) | 9 

: : i 1 : : 
2(р)} \e(p-l) p(p-2 -- l $, 


وبتعويض المعا لم بمقدراتما» نحصل على الشكل المختصر: 


ب. الطريقة الانحدارية: 
لیکن نموذج :AR(p)‏ 
ho +Y, +Y, dc) Ny + ё,‏ = 
وبكتابتها على الشكل id siad‏ 


Y 1 0 о. 0 ó, g, 

но + ак 

: l 3 2 Жи 3 : : 

Y, 1 Үр) Yn, oe Y д, Sr 
فنحصل على الكتابة المختصرة:‎ 


Y= X x Ф + م‎ 


حيث Х(Т,р+1)‏ مصفوفة المتغيرات المستقلة» Y(T)‏ المتغير التابع» )1,1 + (p‏ 
ДЫ Les‏ الواحب تقديرهاء (7,1)م شعاع الأحطاء. Gil ba Si‏ سنفقد р‏ 


مشاهدة» فقمنا بتعويض تلك القيم المفقودة ب . 0 وتحت فرضيات معينة معروفة يمكن 


تقدير شعاع المقدرات بطريقة المربعات الصغرى العادية كما يلى: 
D=(XX) XY‏ 


2.2.6 تقدير dies‏ المتوسطات المتحركة والمختلطة: 


تعتبر هذه النماذج ARMA(p,q) s MACA)‏ أعقد بكثير من حي AE‏ دير م ن 


النماذج الانحدارية» ES‏ غير خطية في المعالم من حهة» وعدم مشاهدة متغير الأخطاء من 


جهة أخرى. 


فهدف التقدير هنا هو تحديد معالم القسم الانحداري وقسم المتوس طات المتحرك А‏ 
cles ARMA(p.q)‏ أو Ales‏ قسم المتوسطات المتحركة لوحدها في نموذج MA(q)‏ فف ي 


حالة النموذج المختلط التالي: 
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I لات‎ Үү] ы шынынын p „=ё,+бё, FOE unm +0 € 


47і-4 





Ф(ГУУ, = e(L)e, eel 
OL)=14 6L * 6, +......+0,1" و‎ O(L)=1- 4L- fL -...... $, حيث‎ 
e, 0 (L)o(L), فإن:‎ O(L) بافتراض إمكانية قلب المعامل‎ 


ob 13)‏ أي طريقة تقدير» يجب أن تأحذ بعين الاعتبار فكرة نصغير )3 تدنئة) poe‏ 
مربعات البواقي» أي: 
ub = s(,6)‏ 
Ô” (Le(Lyy,‏ = 


لقد رأينا إمكانية وسهولة تقدير معالم هذه العلاقة في حالة غياب الط رف «MA(q)‏ 


Nas 


بينما قي حالة وحودها لوحدها أو مع مركبة الانحدار OÙ cAR(p) GUI‏ هذه D‏ & 
تصبح غير خطية المعالم» وبالتالي تتطلب طريقة تقدير 31,7 4 Non Linear Iterative‏ 


«Routine‏ ومن بين هذه الطرق: 


أ. طريقة البحث التشابكي :Grid-Search‏ 
لتوضيحها ندرج النموذج المحتلط البسيط التالي :ARMA(1,1)‏ 
Y,-@Y,, =€,+9%46,,‏ 
إذن: |,%0,<- б‏ .1-01( 


Le 101 ZU 
ШЕ E. [D ia | 


1 


y, 2 ñ, Vr + €, 
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نلاحظ عند هذه العلاقة الأخيرة» أنه لو توفرت قيم الشعاع cv,‏ فإننا نستطيع تة .دير 
المعلمة ó‏ بطريقة المربعات الصغرى العادية» ولكن بسبب عدم مشاهدتما نلجأ إلى العملية 





التالية حيث نستطيع كتابة: 
6 1 
Y,= є, + L8,‏ 
' )1-41( )1-41( 
أي أن: Y =v, +0, v,‏ 


ومن هذه المعادلة وبتعويض б‏ بقيمهاء والتي تقع ضمن је | > 1 JA‏ أجل شرط 
إمكانية قلب النموذج» وبتوفير القيم البدائية ل . ,« أو جعلها مساوية للصفرء d)‏ هذا 
а (v, 20 ЈЕ‏ على: Lu оу c v, =F, +6 v,‏ العملية بالتكرار الأول "1 
iteration‏ وذلك باختيار مثلا 0.9— = ونسميها )0 وكما يلي" : 
fel yO =Y,‏ 
і-2 губ) = Ү, - e 0,0‏ 
губ) = y - 00‏ 1-3 


t=T :у®= = 09,9 


حيث: V'O = | Vv]‏ وبتعويض هذا الشعاع الناتج» نستطيع АБ‏ المعلمة 
d‏ امال (OLS d‏ 
ew‏ 


24 _ t 
ó. m yo I 


ثم نقوم بحساب „е‏ مربعات البواقي المقابلة للمعلمين (O,AO)‏ كالآتي: 


Da 06] 
t 





1- الرقم الذي بين قوسين يمثل als‏ التكرار. 
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ونسمي مجموع المربعات هذه بالرمز المتعارف عليه والموافق للتكرار الأول RSS?‏ و نعيد 
العملية للمرة الثانية (التكرار الثاني) وفق المراحل السابقة Sy‏ نختصرها فيما يلى: 
حساب الشعاع VA‏ باستعمال قيمة © 21,0 0.8-= © مثلا (إذا 5 ان 
vv‏ 

(2) _ > 


Уре 


t 


t 


Ф 


ж 


مقدار الخطوة يعادل 0.1( ф,‏ 


MS ^‏ المعلمة: 


Ф, 
%» 


RSS = y 22 = Y po -PAP حساب مجموع مربعات البواقي:‎ 


ونعيد هذه العملية حتى نغطي كاملا مجال التعويض б. J‏ وحتى نتحصل على المعالم 
التي 3% RSS‏ 

نشير هنا إلى أن هذه الطريقة تصبح غير مرغوب فيها Ú‏ يتجاوز عدد lu‏ قسم 
المتوسطات المتحركة درحتين 2 < ¿q‏ نظرا لصعوبة عملية الحساب من Age‏ وكذا عدم 
اتساق المعالم في هذه الحالة. 

ب. طريقة غوس- نيوتن Gauss- Newton‏ : 

تعتمد هذه الطريقة كذلك على تدنيه أو تصغير s‏ £ مربعات البواقي» حيث: 
=O" (L)@(L)Y,‏ ,2 

ky‏ أن هذه المعادلة غير خطية «ДЫШ‏ فإنه لا يمكن تقديرها بواسطة التطبيق المباشر 
للمربعات الصغرى العادية» للحصول على 0,0 SS‏ استعمال طريقة التقدير غير EH‏ 
«Gauss-Newton . |‏ مستعملين نشر تايلور Taylor‏ لضبط المعادلة السابقة في شكل 
¿o‏ حول قيمة انطلاق معينة للشعاعين Ogo‏ نعيد هذه السيرورة حتى يحدث 
التقارب. فإذا أحذنا نموذج السيرورة Y, =4, , +8, + 0,8, :ARMA(LI)‏ مع E,‏ 
مستقلة ومتماثلة التوزيع مهما تكن ct‏ ومن أحل1> |4| نضرب طرفي المعادلة بالمقدار 
(L)‏ 0 فنجد: O (Ly, = 0 (L)ØY, +u,‏ 
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إن المشكل الأساسي في هذه المعادلة هو كيفية شرح المتغير ا محول (L)Y,‏ 0 الذي هو 
عبارة عن مجموع الترحيحات للقيم الحالية والماضية للسلسلة 7 امحتوية على قيم العينة 
السابقة (als‏ تكون غير ملاحظة» وإذا فرضنا أن كل قيم العينة السابقة للسلسلة Y‏ 
مساوية للصفرء تصبح العملية بسيطة» فانطلاقا من هذه الفرضية» تكون السلسلة امحولة 


ue 


Y =}, الشكل:‎ de هى‎ aly 
Y, =Y,+0 Y, 
Y, =Y, +0 Y, «Y, 


Y, =Y «0, Y, 407 Y, ¿kaa Ter Y, 

وبالتراحع نستنتج أن السلسلة على الشكل: ‏ 1=1,2...,1: 17+60 - Y‏ مع 
S AE‏ 

¿O<‏ إعادة كتابة المعادلة ,»+ ONLY, -0 (L)AY‏ على الشكل: 
Ge СҮ" = AY +8, :£212.4T‏ أن هذه المعادلة الأحيرة Adam‏ في cd,‏ وإذا 
كانت ,6 معطاة où‏ قيم السلسلة 3 Y‏ تصبح معروفة ليكون التطبيق المباشر لقانون 
المربعات الصغرى العادية يعطي مقدرا متسقا J‏ .م . عملياء تكون 0 غير معروفة» ومنه 
نضطر لتطبيق التقدير غير АМ‏ وأبسط طريقة للحصول على المقدرات غير الخطية ,و 
ó‏ هي استعمال طريقة البحث بمجال» حيث أن تطبيق قانون المربعات الصغرى» من أحل 
قيمة @ في JE‏ مختار ويحقق الشرط 1 >|,#|» يعطي مقدرات متسقة» فمثلا نختار JU‏ 
]1,4 0€ ونغير UA‏ قيمة @ في هذا SHA‏ مطبقين في كل مرة» قانون المربعات 
الصغرى من أجل الحصول على بم ثم jé‏ قيمة © التي تحقق أصغر قيمة eA‏ 
البواقي للانحدار. 
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لكن هذه العملية تصبح АМ‏ وتأحذ وقتا أكبر لما نواحه سيرورات ذات درحة 2 > CQ‏ 
لذا يفضل أغلب الإحصائيين استعمال طرق asadi‏ مثل طريقة Gauss- Newton‏ 
للمربعات الصغرى غير الخطية. 

حيث من خلال المعادلات السابقة نستطيع كتابة: 


e, = COLLE aby. ЕР — usas (7) 
@(L)Y, =Y, - Y, | حيث أن:‎ 

وما دام à е,‏ (7) ليس à Ua‏ ) 12 » فنستعمل نشر تايلور للسلسلة ,ع حول 
البواقى المقدرة сё‏ لنجد: 


e, - & |е, real -Å )+ Be, Jap Yo —@,)+®, 22. (8) 

وبوضع0 - i a- -4)-5 oe ДЕ д )+ s, tA R‏ 
يمكن اعتبار هذه الصيغة على أتما انحدار а‏ حيث أن ê,‏ متغير تابع والمشتقات 

ó с‏ و © على الترتيب» هي المتغيرات المفسرة (المستقلة)» 

إن الانحدار الناتج سوف يقدر القيم المراجعة للحصول على مقدرات جديدة للمعلمتين 

94 ويحدث ذلك عن طريق تقسيم المشتقات 3 المعادلة )8( مستعملين المعادلة )7( في 


كل حطوة مراجعة aie‏ تعطي : 52545 ul‏ بالنسية E. j‏ فنكتب: 


1 1 








Қа وما دام ,¥ و‎ г, tos +06 لنجد أن:‎ Y - للق‎ +2, – 6, 
pri 20 هذه‎ kana Т Ел ان‎ Je ACT 
1 
p ia Ге ة كتابتها‎ 
1 


ы т 
. = ف المتغير | 3-63 لا‎ 
E 20, -(1-4) а) ` على‎ ds نعر‎ 














(1- 











0E 
М مع اعتبار‎ 
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ومن F‏ تتطلب طريقة Gauss-Newton‏ تحديد البواقي المقدرة a ЕМ‏ المتغيرات Y,‏ 3 
е",‏ لتقدير التراحعات للمقدرات م бө‏ على الترتيب. إن المتغيرات المكونة أعلاه 
يحب مراحعتها عند كل مرحلة من سيرورة التكرار» EY‏ تعتمد على المقدرات الحالية» 
ونواصل العملية д>‏ تقترب المقدرات من الصفر. 


:Diagnostic Checking مرحلة الاختبار‎ .3.6 

بعد الانتهاء من مرحلتي تحديد وتقدير النموذجء نود التطرق إلى المرحلة MW‏ ةم о‏ 
عملية النمذحة» وهي اختبار قوة النموذج الإحصائية ثم التنبؤية في مرحلة لاحقة» وه ذه 
المر حلة تتطلب الخطوات التالية: 
6.. اختبار دالة الارتباط МАИ‏ للسلسلة: 

نقارن دالة الارتباط الذاتي للسلسلة الأصلية مع تلك الخاصة بالسلسلة المقدرةء فإذا 
لوحظ احتلاف جوهري بينهماء al‏ دليل gbl‏ على فشل عملية التحديد» وهذا يستدعي 
إعادة sly‏ النموذج وتقديره من حديد.أما إذا تشابهت الدالتان» Up‏ ننتقل إلى دراسة 
وتحليل بواقي التقدير مع دالة الارتباط الذاتي للبواقي. 

يحب أن تقع معاملات الارتباط GW‏ الكلية odd‏ البواقي داحل محال الثقة المعبر عد А‏ 








tarz fair |. . е 
| ==, بيانيا بخطين متوازيين‎ 


ЕЗ‏ اللي poire dee gis GI BUN! ШЫЙ‏ وتباين 7 أي 
ч "E 1‏ 
(К) ~ Мол‏ ‹ فإن: Q)‏ -م B'(ü-y;(k—‏ 0-7 
і-і‏ 
وبمقارنة هذه الإحصائية مع (y;(k-p-q)‏ نقبل فرضية العدم Ы Ho‏ كانت О‏ 
المحسوبة للأخطاء أقل من تلك المحدولة و هذا يعنى أن سلسلة البواقى مستقرة. نشير هنا 
إلى أنه Ke‏ استعمال О" Ljung-Boxisle>|‏ بدلا من :Q‏ 


k 


Q` = (T + 2)» (T - i)^(U-y;(k — p — q) 


i-l 
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عند اختبار الإحصائية Q‏ أو ”© يمكن رفع مستوى المعنوية من 500 - بت إلى 10% 
وهذا الإحراء وارد نظرا لضعف المعنوية في الميدان التطبيقى. 
يحب أن تقع أيضا معاملات الارتباط الذاتي الكلية لمربعات البواقي داحل Je‏ الثقة 


oa‏ ففي هذه الحالة تكون سلسلة مربعات البواقي مستقرة» أي التباين 
الشرطي sas SU‏ متجانس. 
12.3.6 اختبار معنوية المعالم والمعنوية الكلية للنموذج: 


إذا اعتبرنا أن مقدرات نموذج ARMA(p,q)‏ تتوزع توزيعا chanb‏ فإن : 








وهذا المعيار حاص بعملية اختبار المعالم Ó,‏ و ,10 





HQ:0,20 , Hy:¢@=0 i=12,...,p 
H,:0, 20 , H,:¢ 40 j= 12; g 
C St а إذا كانت‎ а بمستوى معنوية‎ Hy ختبر فرضية العدم» حيث نقبل‎ 
©: Pr 
Á 2 





ففى هذه ҮЛЕН‏ ليس للمعلم ó, uem uus p‏ معنوية إحصائية أي يساوي L gine‏ 








الصفر» ونرفض Ho‏ بمستوى معنوية © إذا كانت ي 4< A‏ أي للمعلم ф‏ 
б, -Рр-4--‏ 
ó 2‏ 


معنوية إحصائية أي يختلف معنويا عن الصفر. نفس الشيء بالنسبة لاختبار معنوية أي 
Ө ше‏ 

لاختبار المعنوية الكلية للنموذج ж) ARMA(p,q)‏ متضمن (All‏ نستخدم إحصائية 
.Fisher‏ لتكن الفرضيتان: 
лы eod s. sp edic ие.‏ 


J q 
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H,:d معامل‎ 0 


Yd - (ра) 2 
Е,--“ E ceca) “F pag T=p-=4) 
2 fir- p-«) [=R J(T - p-4) 





Ms 


t 


II 
= 


فإذا تحاوزت الإحصائية Fe‏ قيمة F‏ المحدولة عند مستوى айрыла‏ ودرحتق حرية 
Le T-p-gs p+q‏ الفرضية ob ШАШ‏ معالم النموذج ليست جيعها مساوية 
للصفر LHR? Oly‏ جوهريا عن الصفر. في هذه الحالة» يمكن القول أن للنموذج معنوية 


6م معايير التفضيل بين النماذج المرشحة: 

قد يحدث أحيانا في بعض الحالات أن يكون هناك مجموعة من النماذج غير المرفوضة 
بواسطة الأدوات الإحصائية السابقة الذكر» أي نموذج نختار في هذه الحالة؟ pla‏ بعملية 
المفاضلة بينها نستعمل المعايير التالية: 

:)1969( < Akaike Information Criterion > Akaike معيار‎ Í 

يعد الأكثر استعمالاء ويعطى بالعلاقة التالية: 

AIC(p, 9) = ёо? = “| 

حيث Ө?‏ تباين البواقي المحسوب 22 المعقولية العظمى أي بقسمة مربعات البواقي 
على эде‏ المشاهدات فقط كما أن المقدار (p+q)‏ هنا يشير إلى эде‏ مع الم gis <J‏ 
المقدر وليس مجموع درحتي النموذج»كما يمكن كتابة هذا المعيار في شكل لوغ اريتمي 
كما يلي: 





AIC(p.q) = Ілів? [+ Де 


233 


وبسبب إعطائه وزن أكبر للنماذج المستعملة لأكبر эде‏ من المشاهدات JA E‏ كم ا 


يلي : 

NAIC(p,q) = 0)‏ 
وهنا يكون gle‏ على أساس أصغر قيمة للمعيار» أي نفضل النموذج الذي يحقق أصغر 
AIC‏ أو .NAIC‏ 


:« Bayesian Information Criterion > Schwarz (1979) jkr ب.‎ 
التعديل التالي:‎ Schwarz (1979) رغبة في تحقيق حصائص تفاربية» اقترح‎ 
BIC = Li(&? )+ 224 unr 


يكون أساس اختيار النموذج إذن على أساس أصغر قيمة لهذا المعيار. 
© معيار Hannan-Quinn‏ (1979): 


ويعطى بالعلاقة: 


Ln LnT 


HO(p.a) - Lnló^)«(p-a)C " , C>2 
حيث 22 تباين البواقي المحسوب بطريقة المعقولية العظمى. ويكون النموذج الأفضل‎ 
. Min HO(p,q) حسب هذا المعيار ذلك الذي يعطي أقل قيمة‎ 
والمتوسط المتحرك‎ (УАЙ تتعلق بإمكانية إضافة متغيرات الانحدار‎ Cl هناك ملاحظة‎ 
АЗЫ ا الإحص‎ Bl gins للنموذج في مرحلة التأكد من التشخيص» ومن ثم ندرس ونختبر‎ 
البواقي والنظر ما‎ est كما يمكن‎ cAkaike ويمكن أن نستعين في اتخاذ هذا القرار معيار‎ 
للبواقى و مربعاتما يمكن أن تبين ما إذا‎ QIU لا. إن دوال الارتباط‎ ef إذا كانت عشوائية‎ 
كانت الب واقي مثا ة حي دا‎ Ú ARMA كان من السهل شرحها بواسطة السيرورة‎ 
وإذا كانت‎ CARMA يمكن زيادة الدرحة م للسيرورة الأصلية‎ cAR(p) بواسطة السيرورة‎ 
وبعد إعادة تحديد النموذج»‎ eg بمكن زيادة الدرحة‎ MAC) جيدا بواسطة السيرورة‎ alit 
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نعید تقديره» ونطبق فكرة التأكد من التشخيص مرة أخرى حتى تصبح المعالم ,0,4 ذات 
معنوية إحصائية والبواقي ذات اضطراب أبيض White Noise‏ . 
د. طريقة Goldfrey‏ (1979م) لتشخيص النماذج: 


يقترح )1979( Godfrey‏ النموذج التالي: 


O(LW, = 0(L)e, 


ce 
Ф(1)= s s ы ыыы OL фф? а - Ж 
AL)= (-ar-er СИ -80 13-8 11-0 „1#*-............... - ЖАЙ 


حيث ,77 السلسلة المستقرة بعد coU s Бірі‏ من الدرحة d‏ على السلسلة (Y,‏ 


وتكون Ө, дф, de‏ في البداية مساوية للصفر» حيث “1,2,...4- i-12,..p';j‏ 
ثم نقدر النموذج المقترح بالطرق التي تطرقنا إليها سابقاء ومن تم Ор‏ الانحرافات المعيارية 
للمقدرات المضافة سوف تبين ما إذا كانت هذه المعالم المضافة تختلف عن الص فر أم لاء 
كما يمكن استعمال اختبار LM‏ المقترح من طرف Godfrey‏ و الذي يعتمد على مشتقات 
لوغاريتم دالة المعقولية بالنسبة للمعالم المضافة» والمقيمة عند المعالم المقدرة في ظل الفرضية 
Ho‏ والقائلة ob‏ النموذج الأصلي هو الصحيح. 

نبين في | صحة Ob Ну‏ هذه المشتقات توزيعات طبيعي ة تقاربي ة» وم نأج لل 


ARMA(p,q)‏ التي تشرح الظاهرة» يمكن كتابة العلاقة: 


2 Е Т Т 2 ші 2 2 
Log 10, 0,с: )= I Er = e, _ > feet 
t-l 
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:ol حيث‎ 
ZI 2 EL 2 
e, -6'(Dae(Dw = ((-81-6 2 soam (фф. t0 EW, 


وتكون المشتقات الحزئية لحذه الدالة بالنسبة لمعالم الانحدار الذاتي والمتوسط المتحرك هي 





على الترتيب: 
T‏ 
ES = 5١+61 OL +..........+ OL) ws, / с;‏ 
i 1=1‏ 
OLogL ~‏ 





T SIF OL + OL + ..........+ OLY (+ GLE ЛА КЕНЕТ W, е, Je: 


j t 


T 
-Y(«ear-er : T +61) e ,s, / о: 
1=1 

ويعتمد LM дә‏ على هذه المشتقات حيث نعتبر النموذج الخاص بالسلس. al‏ ذات 


W, - óW, , —.......... p JE E TEL mns OE 








ونم ل Ју ola à‏ ة العظم ى بواس Ó, de‏ و © dis‏ واقي بواس طة: 
ê, = 6 (L)Ô(LW,‏ 
حيث أن W,‏ هي القيم الملاحظة فقط للسيرورة W,‏ وتكون السلسلتان X,‏ و,2 من 


الشكل: 


O(L)X, =W, > x, =W,-0 ررك‎ .....- 0 XK, 
é(L)Z, - >Z, = -ÂZ -Â Z 


ونبدأ الحسابات عمليا في المعادلتين السابقتين» بواسطة وضع X,‏ و Z,‏ مساوية للصفر 
من أجل 1,0-,......ي -1 ¿t=‏ ولنعتبر OV‏ مشكلة احتبار نموذحنا ail‏ خصص à Аја‏ 
صحيحة ضد الفرضية البديلة والقائلة بأنه يحب إضافة m‏ معلم في الجزء MA‏ وبال الي 


ah a يحب اسار‎ 
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Н,: ARMA(p,q) 

Яа ARMA(p,q + m) 
dU عن طريق تقدير نموذج الانحدار اله‎ LM استعمال اختبار‎ Godfrey (1979) ويقترح‎ 
بطريقة المربعات الصغرى:‎ 


есер a Pacis Turo oq BZ oa utet: د‎ а-и 


حيث أن Bis G,‏ هي dle‏ و ,يم هو حد الخطأء ثم تحت Hy‏ صحيحة بحري الاحتبار: 


a2 


й, 
28 
АЛ إحص‎ LUIS Godfrey sbs «Ho نرفض‎ Q الإحصائية‎ oid ومن أحل قيم كبيرة‎ 
حيث‎ ¿ARMA(p+m,q) النموذج الصحيح هو‎ Ob ضد الفرضية البديلة والقائلة‎ LM 
نتبع في هذه الحالة نفس الخطوات السابقة.‎ 
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:Granger-Newbold اختبار‎ .. à 

یری )1986( Granger and Newbold‏ أنه S‏ ان تط وير em!‏ ار SLM‏ . . 
Goldfrey‏ إلى أي JS‏ من نوع CARMA(p  kq I)‏ حيث أن m‏ هنا تس اوي 
أكبر قيمة بين .m=max(k,k,) 41109 ki‏ 

وعلى العموم يجب ШЫЙ‏ إلى النموذج الذي يتضمن أصغر عدد من ДЫШ‏ المتناسقة مع 
الفرضية القائلة بأن لحدود الأحطاء اضطراب (تشويش) أبيض. كما يمكن في هذا الإطار 
استعمال المقاييس السابقة الذكر NAIC AIC‏ 


6. مرحلة іш!‏ 
إن Gud!‏ من التنبؤ هو استعمال النموذج الحالي والمقدر في فترة زمنية معطاة» من أحل 
تقدير القيم المستقبلية كسلسلة زمنية Les‏ لأصغر حطأ ممكن, لذا نعتبر Q|‏ £ ذا أص غر 
متوسط لمربع حطأ )$2 Minimum Mean Square Forecast Error (MMSEE)‏ 152 


أمثلاء وما دام خطأ ЫШ)‏ متغيرا عشوائياء نقوم بتصغير قيمته المتوقعة. 


== 


إن هذا التنبؤ يتم بعد تقدير Îles‏ النموذج ¿ARIMA(p,d,q)‏ والذي يكون قد 242 
Ake‏ مراحل الاختبارات السابقة ومحددا بالدرحة dcp‏ و 4» حيث تصبح قيمة الت £ 
22 (أي تكون مساوية لمتوسط السلسلة) بعد الفترة ‏ في نماذج المتوسطات المتح رك A‏ 
ويمكن تلخيص عملية ый‏ في المراحل التالية: 

۶ = ,ها‎ 6,1, À [ كتابة النموذج المقدر‎ à 
h=1,2,.,H حيث‎ Tth. it ب- تعويض‎ 
بينما‎ «йыз ت- تعويض كل القيم المستقبلية للمتغير الخاص بالظاهرة المدروسة‎ 
يتم تعويض الأخطاء المستقبلية بالأصفار والماضية (داخل العينة) بالبواقي.‎ 
حيث نح ب أولاء‎ «Ур, В المقدر لحساب‎ ARIMA يمكن استعمال النموذج‎ 
التنبؤ بفترة واحدة في المستقبل» ثم نستعمل هذا الأحير لحساب التنبؤ بفترتين في المستقبل»‎ 
تقبل.ولنكة ب م وذج‎ 2M الفترة # في‎ + gadi ونواصل بنفس الطريقة حتى نصل إلى‎ 
على الشكل:‎ ARIMA(p.d,q) 
©)1001-1(17, = ب(6+60)1‎ 


O(L VY, = ó + O(Le, أو:‎ 

أو على النحو 

Жә 3 + SE s ل‎ POW FE, PO РО аа معط‎ EL FO 
(l-AL-&,P -.....- 4,1? Ww, =6+(1+81+0,7 +... 0 z, 


:ARMA(p,q) تخضع لنموذج‎ W, = УУ, أي أن السلسلة‎ 
D(L)W, =5+O(L)e, 

ومنه لحساب You,‏ نبدأ بحساب تنبؤ W,‏ من أجل الفترة 1+ oT‏ حيث نستطيع كتابة 
النموذج في الفترة الزمنية 1+ 7: 


22582 


Wry = QW, + OW, +...... +Ø, Wr- + بع 6+ برع‎ tO Spy + .....+0 ёг дл +Ó 


ثم نأحذ القيمة المتوقعة الشرطية ل Wy).‏ — حساب التنبؤ في الفة رة الأولى W,‏ 
كما يلي: 


Wry = К, WW] 
= PW, +W, bet) Ma OE + ВИ Ерй 


لنستعمل Woes oM‏ من أجل الحصول على فترة ثانية Wa‏ كما يلي: 


Ha = Eos Wo Ws ie I) 
=й + ÀW, +. + Wp рә FOE + .......+ Â Er +0 
وهكذا نواصل التعويض إلى أن نصل إلى الحالة‎ ag لنحصل على‎ Pan ثم نستعمل‎ 
العامة:‎ 
Wry = E[W,,, /W,,W, ,.....,W, | 
= ام‎ Ho. + BW مب‎ + OE pap Fr + Ü ini gro 


لدراسة دقة التنبؤ الذي يعتبر من أهم المراحل في تقييم النموذج للأغراض للمس bé‏ 
نستخدم في هذا Jusl‏ متوسط ail‏ الذي يعبر على متوسط الفرق بين المشاهدة والتنب £ 


لنفس الفترة الزمنية» ويعطى رياضيا في الشكل التالي: 


A 








با — es Yr‏ 
MRAE = H” $ ———— x100‏ 
h=1 Foal‏ 
حيث Үл,‏ ورب تعبران عن السلسلة المدروسة المتنبأ ما نظريا و تلك المتنباً جا تقديريا 


على الترتيب. ويمكن أن deg‏ هذا المقياس في شكل نسي وكما يلي: 
ү‏ 


T+h 


Tus 
T+h 


H 
PME = H” | 
ү. 


h-l 
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(Se‏ أيضا استخدام متوسط مربع الخطأ الذي يعتبر أكثر АДА‏ من العيار السابق» لدينا: 
H A‏ 
QME = H^» = Veg‏ 
h=1‏ 


حيث H‏ هي عدد القيم المتوقعة مع .h=1,2,...H‏ 
يستخدم بعض الإحصائيين معيارا آخر يسمى shes‏ ثايل :Theil's U statistic‏ وهو 





H 
(mne. > Ea 
h=1 


[mns + prod 
h-l h=1 

ويكون التنبؤ Мә‏ عندما يكون 0= U‏ وتكون العملية فاشلة عندما 1= U‏ وعمليا 
يتذبذب هذا المقياس بين هاتين القيمتين. 

يمكن أيضا قياس دقة التنبؤ من Je‏ مدى قدرة التنبؤ في اقتفاء أثر السلسلة الأص AJ.‏ 
والقدرة على تتبع نقاط انعطافها برشاقة كما ذكرنا Lily‏ ولتوضيح هذه العملية نستعين 
دائما بالرسومات البيانية للسلسلتين الأصلية والتنبؤية. 
مثال 5: 

وفقا للنتائج المتحصل عليها في QUM‏ 4( نقوم بتقدير النموذجين بطريقة Gauss-‏ 
¿Newton‏ ففي هذه الحالة يمكن استخدام ;4 5.04 RATS‏ أو 5.0 -Eviews‏ 
للمفاضلة بين النموذجين يمكن استعمال ;44 Eviews‏ من أجل حساب معياري AIC‏ و 
cox JS Schwarz‏ ثم نستعمل 5.04 RATS‏ لأنه يعطي نتائج أحسن لقيمة معامل 
التحديد. تظهر النتائج على النحو التالي: 


гг 











2607 


- بالنسبة للنموذج :AR(1)‏ 


Dependent Variable: DLOGLOT 

Method: Least Squares 

Date: 01/01/03 Time: 01:10 

samplefadjusted): 1972 2008 

Included observations: 37 after adjusting endpoints 
Convergence achieved after 3 iterations 


‘Variable Coefficient Std. Error — t-Statistic Prob. 

C 0.071838 0.015091 4760274 0.0000 

АЕ) -0.472218 0.085967 -5.491744 0.0000 
R-squared 0.462554 Mean dependent var 0.062003 
Adjusted R-squared 0.447507 SD. dependent var D.181224 
S.E. of regression 0.134704 Akaike info criterion -1.115942 
Sum squared resid D.B35077 Schwarz criterion -1.031866 
Log likelihood 22 70044 F-statistic 30.15925 
Durbir-Vvatson stat D.535745 Prob(F-statistic) 0.000004 


Inverted AR Roots - A7 


- بالنسبة للنموذج :MA(1)‏ 


Dependent Variable: DLOGLOT 

Method: Least Squares 

Date: 01/01/03 Time: 01:41 

Samplefadjusted): 1971 2008 

Included observations: 38 after adjusting endpoints 
Convergence achieved after Z iterations 

Backcast: 1970 


Variable Coefficient Std. Error t-Statistic — Prob. 

C 0.084791 0.010360 8.184140 0.0000 

MAC -0.704057 — n. 120575  -5.833154 0.0000 

R-squared 0.424908 Mean dependent var 0.092084 

Adjusted R-squared 0.408933 5.0. dependent var 0.257565 

5.Е. of regression 0.188018 Akaike info criterion -0.349717 

Sum squared resid 1.411507 = Schwarz criterion -0.263529 

Log likelihood 8.644832 F-statistic 26.59566 

Durbin-Watson stat 1.339223 Prob(F-statistic) 0.000009 
Inverted МА Roots fo 
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نلاحظ of‏ النموذج الأمثل الذي يعبر أكثر عن تغيرات سلسلة الطلب على الكهرباء 

هو نموذج eè JLARIMA(0,1,1)‏ من أن معياري AIC‏ و Schwarz‏ يشيران إلى أفضلية 

ARIMA(I,1,0)‏ السبب الذي جعلنا نختار نموذج المتوسط المتحرك هو جودة إحصائية 
دربين-واتسون عكس النموذج AR(1)‏ الذي يظهر ارتباطا ذاتيا بين الأخطاء. 

من الملاحظ أن معامل التحديد المتحصل عليه ليس مرتفعا جدا في كلا النموذجحين» 

فإذا قمنا بتقدير النموذج al‏ باستعمال ;54 5.04 (RATS‏ نتحصل على معامل 

تحديد مرتفع جداء لدينا: 

bhoxjenk(eonstant,ar-0,ma-1,diff-1) logy / resids 

Box-Jenkins - Estimation hy Gauss-Neuton 

Convergence in 13 Iterations. Final criterion was 0.0000037 <  ü.üDO00100 


Dependent Variable LOGY 
Annual Data From 1971:01 To 2008:01 


Usable Chservations 38 Degrees of Freedom 36 
Centered R**2 0.940143 R Bar **2 0.935480 
Uncentered R**z 0.999782 T x кез 37.992 
Mean of Dependent Variable 2.0883104723 
Std Error of Dependent Variable П.1280847331 
Standard Error of Estimate D.0317691818 
Sum of Squared Residuals 0.0363341357 
Durbin-Watson Statistic 1.281182 
Q[8-1] 0. 640929 
Significance Level of Q 0.99965946 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signitf 
ЖЖЖЖ КККК КККК 
1. CONSTANT 0.011454527 0.001547147 6.20120 0.00000037 
2. НШІ) -D.661970589 0.1294285132 -5.11466 0.00001058 


نقوم الآن بتشخيص النموذج. نلاحظ أن للمعالم معنوية إحصائية بنسبة X gine‏ 0.05 
باعتبار أن قيم ستيودنت بالقيمة المطلقة أكبر تماما من القيمة الحرحة للتوزي ع الطبيء es‏ 
إضافة إلى ذلك» للنموذج قدرة تفسيرية عالية جدا. 
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من خلال الشكل أدناه LUX‏ ملاحظة شبه المطابقة بين منحنيى السلس АЫ‏ الأص A4‏ 
Actual‏ ومنحن السلسلة المقدرة Fitted‏ هذا من شأنه أن يعطينا فكرة عن مدى L aei‏ 
تعبير النموذج المقدر ARIMA(0,1,1)‏ إلى بيانات الطلب على الكهرباء. 


الشكل (11): السلسلة الأصلية و السلسلة المقدرة 


2.3 





—  LOGY HAT 
—— 106ү 








2.2 = 


2.1 4] 


2.0 - 








| 
1.8 ТТЕ A dede pe sedes EE 
1970 1974! 1978 1982 1986 1990 1994 1998 2002 2006 





من خلال الشكل )18( نستنتج أن سلسلة البواقي مس تقرة حي ث أن مع املات 
41.96 1.96- 
الارتباط QU‏ تقع كلها داحل جال الثقة —- 
P 4 |‏ 
استقلالية تامة بين الأحطاء. يمكن AS‏ من ذلك باستعمال إحصائية Ljung-Box‏ ال تي 





| و هذا ب بي أن هد ال 


تساوي 1.914 تبقى دائما أقل من القيمة المحدولة لتوزيع у?‏ بدرحة حرية 16. كما أن 
معاملات الارتباط ЗАЛ‏ لسلسلة مربعات البواقي المبينة في الشكل )19( تساوي معنو ا 
الصفر (تقع كلها داحل جال الثقة) و هذا يعني أن الأخطاء العشوائية تتميز بتباين شرطي 
ثابت (متجانس). 
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الشكل (12): معاملات الارتباط QIU!‏ و الجزئي للبواقي الشكل )13( : معاملات الارتباط 





الذاتي و الجزئي لمربعات البواقي 

Sample: 1971 2008 Sample: 1971 2008 

Included observations: 38 Included observations: 38 

Q-statistc probabilities adjusted for 1 ARMA term(s) Q-statistic probabilities adjusted for 1 ARMA term(s) 

Autocorrelation — Partia Correlation AC РАС Q-Sta Prob Autocorrelation Partial Correlation AC PAC @Stat Prob 

I І I I 1 0200 0.200 1.6377 ! І І ! 1 0027 0.027 0.0304 
I I I I 2 0402 0.065 20781 0.149 ! І І І 2 0.017 0.016 0.0420 0.838 
! I І I 3 0.045 0.013 24651 0.339 l І I І 3 0.000 0.000 00420 0.979 
I I I I 4 0004-0014 2.1656 0.539 | І І І 4 0.003 0.002 00424 0.998 
! ! І I 5 -0.015 -0.019 2.1767 0.703 ! І I I 5 0.011 0.010 00476 1.000 
l I І I 6 -0.020 -0.013 2.1949 0.822 | ! І I 6 0.017 0.017 00616 1.000 
l I І I 7 -0.021 -0.012 2.2158 0.899 ! I I І Т -0.036 -0.037 01237 1.000 
I ! І ] В -0.017 -0.008 2.2310 0.946 | ! І I 8 -0.020 -0.019 01445 1.000 
I I І ] 9 -0.017 -0.010 2.2465 0.973 ! ! I I 9 -0.053 -0.051 02927 1.000 
l I І I 10 -0.016 -0.009 2.2602 0.987 | I І І 10 -0.105 -0.103 08940 1.000 
I I І I 11 0.001 0.008 2.2608 0.994 ! I І 11 -0.078 -0.073 1.2362 1.000 
! ! І ] 12 0.020 0.021 22841 0.997 ! ! І I 12 -0.034 -0.029 1.3026 1.000 
I I І I 13 0.004 -0.005 22851 0.999 ! I І I 13 -0.059 -0.056 1.5134 1.000 
! I І | 14 -0.001 -0.006 2.2851 1.000 | ! І I 14 -0.073 -0.072 1.8479 1.000 
І I І ] 15 0.011 0.010 2.2831 1.000 ! І І 15 -0.015 -0.011 1.8626 1.000 
! l І I 16 -0.011 -0.015 2.3013 1.000 | l І I 16 -0.027 -0.027 1.9140 1.000 


























Le‏ أن النموذج مقبول إحصائياء يمكن إذن التنبؤ بالطلب على الكهرباء في الجزائر على 
المدى القصير» لنأحذ مغلا ثلاث سنوات (من 2009 إلى غاية 2011). نس А Ayo‏ 
GAUSS 6.0‏ النتائج تظهر على الشكل التالي: 


time lower CI forecast upper CI std. err 
2009 9.3522 9.7503 10.1484 0.2031 
2010 9. 4222 9.8369 10.2516 0.2116 
2011 9.4929 9.9235 10.3540 0.2197 
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الشكل (14): التنبؤ و مجالات الثقة للتنبؤ 


Forecast of 1-1و‎ (С! 95.0%) of qt_1 


— 


6.0 65 7.0 7.5 80 85 9.0 9.5 10.0 10.5 
u u T u T T T 








1970 1980 1990 2000 2010 


بعد حساب ый‏ النقطي يجب دوما بناء فترات ثقة لهذا الأخير لكي يكون التحليل دقيقا 
بغية اتخاذ القرارات الاقتصادية. من خلال الشكل أعلاه» يمكن القول أن التنبؤ يتبع 
السلسلة الأصلية نما يؤكد مرة أخرى على الحودة الإحصائية للنموذج المختار و أيضا على 
قوة التنبؤ. 
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ses uv 
VAR مد خل إلى هاذج‎ 
ed xil | ومشكل التكامل‎ 
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مدخل إلى نماذج VAR‏ ومشكل التكامل المشترك 


تطرقنا في الفصل الخامس إلى نماذج المعادلات الآنية التي عرفت انتقادات كثيرة 
ولاسيما ضعف التنبؤات الناتحة عنها في ظل dey‏ اقتصادية معكرة. جاءت تماذج VAR‏ 
كبديل لهذا النوع من النماذج التنبؤية» فلقد أثبتت SVE‏ الاقتصادية (الأزمة 
الاقتصادية العالمية»...الخ) عدم صلاحيتها بسبب آنية العلاقات التي تربط بين المتغيرات 
الاقتصادية وعدم ігі‏ بعين ушеу!‏ ديناميكية )> G.S‏ نظام المعادلات القياسية. في 
نماذج LW VAR‏ كل المتغيرات بصفة متماثلة و بدون شرط إقصاء مع إدحال عامل 
التباطؤ لكل المتغيرات في كل المعادلات ليعطي للنظام الطبيعة الحركية. هذه النماذج عبارة 
عن تعميم لنماذج الانحدار الذاتي إذ يتكون من نظام АМА.‏ معادلات بحيث كل متغيرة هي 
عبارة عن توليفة خطية لقيمها الماضية و القيم الماضية لمتغيرات أخرى بالإضافة إلى 
الأخطاء العشوائية. سنتطرق في هذا الفصل إلى نماذج شعاع الانحدار GIA‏ و طرق 
تقديرها ونقوم بإعطاء بعض اختبارات السببية وطرق تحليل الصدمات. في الجزء الثاني من 
هذا الفصل ستكون الدراسة منصبة حول مشكل التكامل المشترك الذي يسمح بتحديد 
العلاقة الحقيقية الموحودة بين متغيرين والذي يعتبر بمثابة مفهوم جديد في ميدان الاقتصاد 
القياسي المطبق على السلاسل الزمنية حيث نعطي بعض الاختبارات التي تساعدنا على 
крл ASI aes”‏ 
1. غاذج الاغدار ЗЫЛ‏ المتعدد Multivariate Autoregressive models‏ 
1.1 الصياغة العامة لنموذج (VARMA) VAR‏ 

يكتب yx k. ) "Vector AutoRegressive VAR cs‏ و p‏ تباطؤ على 
الشكل Goal‏ التالي: 


s Y, = ول‎ + © Ф, + .....+ OY, Fe, t=12,.. T 
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ү, д, ó; ers pi, ^ 
b, фу 2 өө ó$; $ 























r=| "|; ,= ‚ус "|; т 
1 2 k 
Y. Du би = Pa ó, 
ey 
€» 
i=1,2,...p *&,- 
ёр 





نسمي У, = E(e,e,)‏ مصفوفة التياين- التباين المشترك sua SU‏ وهي ذات بعد 
oS . (I)‏ أيضا كتابة النموذج بدلالة معامل التأخير حيث: 





DLL. D, LM =D, +e, 
Ф(І)У = 6, +, : أو‎ 
تعتبر كسلاسل مستقرة والأخطاء 6.6 ذات تشويش‎ У.У, المتغيرات‎ 
. 02 ,......, 0 أبيض مستقلة ذاتيا وذات تباينات ثابتة‎ 
مستقرة إذا وفقط إذا تحققت الفرضيات الكلاسيكية الثلاثة:‎ VAR تكون السيرورة‎ 
ЕО Дей, Vt e 
var(Y,) > مه‎ — 


cov(Y,,Y,,,) = ЕУ, - pv... - WRK), Vt =‏ 
بصفة عامة» تكون السيرورة VAR‏ مستقرة )13 كان كثير الحدود المعرف انطلاقا من 
محدد المصفوفة 17|=0, © -..... - [J - 8,1, - O,‏ تحتوي على جذور خارج الدائرة 


الوحدوية. 


=2 107 


مثال 21 


oN‏ السيرورة: 


i 3 02 0.7 ү: Ey 
=| |+ +], 
Y,) (1) (03 04) Y,,) (2, 
نقوم بدراسة شروط استقرارية هذا النموذج. نحسب الحدد التالي:‎ 
1. 0) 92: 0,7 L L, =1.30 
0 1 03 0.4 L, = —5.91 
يعني‎ liag أكبر تماما من الواحد‎ АШЫМ نلاحظ أن الجذرين المتحصل عليهما بالقيمة‎ 








]>0- 2--1-0.61 ج 0 = 


أن النموذج مستقر. 
(الرتبة) 4 
Y, =Ф„+ФҮ,, +D, Y ‚+....+ФҮ FO z, PO. ‚+....+©,&, „+,‏ 


وهو نموذج ARMA(p,q)‏ متعدد المتغيرات أو VARMA(p,q)‏ الذي يصطلح على 
تسميته أيضا ب . OS .ARMAX(p,q)‏ السيرورة УМА‏ دائما مستقرة وقابلة للقلب 
إذا كانت جذور كثير الحدود تقع كلها حارج الدائرة الوحدوية. 
"Structural Vector AutoRegressive"‏ الذي يأحذ الشكل التالي: 


yel 
Fed, FE Og ib Y us For. +bX +... + M EE رع‎ 


حيث VS,‏ تعبر عن المتغيرات الداحلية و VX X,‏ متغيرات خارحية 
يمكن أن تحتوي على مركبات عشوائية أو غير عشوائية. على العموم يطلق على هذا 
النموذج باسم النظام الخطي لوحود العلاقة الخطية بين كل المتغيرات ويسمى La‏ 
بنموذج المعادلات الآنية الحركية у‏ الديناميكية). باستعمال معامل LU‏ في النموذج» 
يكون الشكل المختصر كما يلي: 
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(LY, = B(L)X, + e, 
Sp (Д) « وبضرب الشكل المختصر ب‎ 
Y,=@1(L)B(L)X,+@' (Le, 
يسمى بالشكل النهائي للنظام ويكون هذا الشكل موجودا‎ ACL) = 0 ()B(L) حيث‎ 
QU قابلة للقلب تحت الشرط‎ Ф(1) في حالة ما إذا كانت المصفوفة‎ 
det(®(L)) + 0 

2.1 تحديد وتقدير نموذج VAR‏ 

في حالة النموذج (VAR‏ يمكن „дй‏ كل معادلة من معادلات هذا النموذج بطريقة 
المربعات الصغرى أو بطريقة المعقولية العظمى. يتم تقدير كل معادلة على حدا. النموذج 
VAR(p)‏ المقدر يكتب على الشكل التالي: 
y =Ó, +O +0,Y,, +... +Ó У‏ 

نسمي Б,‏ مصفوفة التباين-التباين المشترك لبواقي التقدير. 

لا „АБ ¿S‏ معاملات هذا النموذج انطلاقا من سلاسل غير مستقرة. إذن يحب 
حعل كل السلاسل مستقرة بحساب الفروقات من الدرحة ‏ في حالة اتحاه عام عشوائي 
أو إضافة مركبة У‏ العام إلى صيغة النموذج VAR‏ في حالة اتحاه عام ثابت. أيضاء 
يمكن إضافة متغيرات صورية لتصحيح التغيرات الموسمية. 

لتحديد درحة النموذج (VAR‏ نستخدم معايير المعلومات» فطريقة اختيار الدرحة 
تكمن في تقدير كل معادلات النموذج من أجل أي رتبة (درحة) من 0 إلى P) P‏ هو 
العدد الأقصى المقبول من طرف النظرية الاقتصادية). نستعمل مثلا المعايير الثلاثة Akaike‏ 
و Hannan-Quin‏ و Schwarz‏ المعرفة كما يلي: 

2k* p 


T 
2loglogT 
T 


AIC = In|Z,|+ 





HQ = ш |+ к?р 


SC = ,ےہا‎ | + +O 


22< 


مع k‏ عدد متغيرات النظام» эде Т‏ المشاهدات» p‏ عدد الفجوات الزمنية» X,‏ مصفوفة 
التباين-التباين المشترك للبواقي. 

نختار التباطؤ الأمثل وذلك بتصغير wl‏ الثلاثة. يمكن أيضا استخدام نسبة المعقولية 
لهذا الغرض انطلاقا من تقدير تباين البواقي. إذا كان EL‏ تباين بواقي النموذج المقيد و 
EY‏ تباين النموذج الأول (غير ор (а‏ إحصائية نسبة المعقولية T(n[:|- mEt)‏ 
تتوزع توزيع ”بر بدرحة حرية تساوي ode‏ القيود. 


1 العنبوٌ: 
بعد تقدير معاملات النظام » يتم حساب التنبؤ في الفترة T‏ من أحل 7+1 لنموذج 
:VAR(1)‏ 
(O 2 6, +Ó Y,‏ 
من أحل 2+ 7» يكون التنبؤ محسوبا كما يلي: 
Ô, + DY, (1) = Ф, + 6,0, + DY,‏ = )2( 
من أحل 3+ oT‏ لدينا: 
Q) - ) + 6, + ®2 Yo, +Ф?У,‏ ,6,7« ,@=)3(,¥ 
من أجل T+ h‏ (/ هو أفق التنبؤ)» يكون ыш‏ على الشكل التالي: 
Ў, (А) = (à, + D? pce D, -Ф?У,‏ 
عندما يؤول h‏ إلى ما لا نحاية» فالتنبؤ يؤول إلى حالة مستقرة oS‏ 0ج Фу‏ إذا كان 
А o‏ وحطأ التنبؤ Y, (h)‏ - ,رآ = م متوسطه معدوم و تباينه معطى بالعلاقة: 
M, Za My‏ +.....+ لطر X>, = МХМ, +M‏ 


حيث M,‏ محسوبة بصيغة التراحع: 


min( p,i) 
Flo Муж у ФМ, 
j=l 
M,-I 7 


A 
M =; M, =®,M,+0,M, = 2 +Ô, ; 


22:92 


M,=0,M,+0,M,+®,M, = 2 +0 Ô, -Ф,Ф, +Ô, 
عند‎  Jles E, ма! التنبؤ لكل متغير يتم قراءته في قطر‎ ee تباين‎ 
A معطى د‎ 1-а/2 مستوى‎ 
Youn € іу, (h) - о VANE r, LÉ (h) + 2 وبي‎ Vater, )| 
حيث 24/2 هي القيمة الحرحة للتوزيع الطبيعي.‎ 
:2 مثال‎ 
сіз باستعمال‎ Y, و المخزون النقدي‎ Y, الناتج الوطني الإجمالي»‎ ami نريد‎ 
المعطيات فصلية من 1965 إلى 2005. ليكن النموذج:‎ .VAR 
Y, 8 ó ó, фл Tua bis bis Yu Ei 
Y = 0 + | P Y Tart j 5 Y + 
2t ó, дд Aus Ó, Ó, Аа €», 
الصغرى العادية على كل معادلة.‎ ole ÀM نطبق طريقة‎ (VAR لتقدير معام النموذج‎ 
من أجل رتبة (درحة)‎ Schwarz و‎ Akaike نختار النموذج الأمثل بالاستعانة بالمعيارين‎ 


RATS 5.04 نستعمل لهذا الغرض بريحية‎ Schwarz 
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DISPLAY 
DO LAGS=1,4 

SYSTEM 

VARIABLES Y1 Y2 

LAGS 1TO LAGS 

DET CONSTANT 

END(SYSTEM) 

ESTIMATE (NOPRINT, SIGMA) 

COMPUTE SCHWARZ-9?6LOGDET4(4*LÀA G3*LOG(96NOBS))/?6N OBS 

COMPUTE AIC=%LOGDET 42(2*4*LA G3)/26N OBS 

IF LAGS== 

DISPLAY @4'LAGS' @20'AIC' @35 'SCHWARZ 

DISPLAY @5 #### LAGS (020 #### ERES AIC (035 SCHWARZ 

END DO LAGS 


LAGS AIC SCHWARZ 
1 -15.41 -15.86 
2 -15.22 - 15.56 
3 -14.87 -15.03 
4 -14.75 -14.84 


نلاحظ أن المعيارين AIC‏ و Schwarz‏ يأحذان قيما صغرى عند 1= م . البرنامج 


COMPUTE LAGS=1 
SYSTEM 
VARIABLES Y1 ҮЗ 
LAGS1TOLAGS 
DET CONSTANT 
END(SYST EMT 


ESTIMATE (SIGMA, RESIDS=RESIDS 2) 


النموذج VAR(1)‏ المقدر يكتب على الشكل التالي: 


Ў, = 0.096+ 0.28Y,, , + 0.005, , R? = 0.99 
(1.76) (50.93) (1.06) 


Y, = -0.166-- 0.032Y,, , +0.29Y, ,,R? = 0.99 


(-2.55) (2.75) (70.54) 


e‏ ستيودنت. 
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109.54 45.13 
مع:‎ .У; - 
"(4513 101.37 
var(£,)=109.54 ; var(é,,) 2101.37 ; соу(2,,6,,)- 45.13 
نستعين بالنموذج المقدر:‎ ЖЕСІ لحساب‎ 


Y, (1) = 0.096 + 0.28Y,, + 0.005Y,, 
Ê, (1) = -0.166 + 0.032Y,, + 0.29Y,, 


> 


7 (2) = 0.096 + 0.287, (1) + 0.0057, (1) 
Y, (2) = -0.166 + 0.0327, (1) + 0.297, (1) 


Ê (3) = 0.096 + 0.287, (2) + 0.005Y,,, (2) 
т (3) = -0.166 + 0.032Y,, (2) + 0.29Y,, (2) 


> 


2 


Y,, (4) = 0.096 + 0.28Y,, (3) + 0.005Y,, (3) 
Y,, (4) = -0.166 + 0.032Y,, (3) + 0.29Y,, (3) 


: 109.56 45.14 
s - * بن‎ 8 ү ү =1 من أجل‎ 


يساوي 109.56 وتباين Êr) . J шй! Шы‏ يساوي 101.38. بعد استنتاج قيم 
الخطأين المعيارين للتنبۇ» يمكن بناء فترات ثقة ый‏ بنسبة احتمال %95‚ 
2. التحليل Structural Analysis P‏ 

:Causality السببية‎ .1.2 

يعتبر مشكل السببية من أهم المحاور في تحديد صيغ النماذج الاقتصادية» إذ يهدف إلى 
البحث عن أسباب الظواهر الاقتصادية وفهمها للتمييز بين الظاهرة التابعة من الظواهر 
المستقلة NET‏ لما. 

1.1.2 اختبار السببية وفق :Granger‏ 

اقترح )1969( Да» Granger‏ تحديد العلاقة السببية التي ترتكز على العلاقة 
الدينافيكية Bogor gh!‏ بين cuum «Ада kS‏ إذا كانت Yi,‏ و деш») cle Yo‏ 
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تعبران عن تطور ظاهرتين اقتصاديتين مختلفتين عبر асау‏ وكانت السلسلة Y,‏ تحتوي 
على المعلومات التي من BIE‏ يمكن تحسين التوقعات بالنسبة للسلسلة Y,‏ في هذه الحالة 
نقول أن ОЗ) «У, — Y,‏ نقول عن متغيرة U|‏ سببية إذا كانت تحتوي على معلومات 
تساعد على تحسين التوقع لمتغيرة أخرى. 

يستخدم Granger le!‏ في التأكد من مدى وجود علاقة تغذية مرتدة أو استرجاعية 
Feedback‏ أو علاقة تبادلية بين متغيرين» وذلك في حالة وحود بيانات سلسلة زمنية. 

ومن المشاكل التي توحد في هذه الحالة أن بيانات السلسلة الزمنية لمتغير ما كثيرا ما 
تكون مرتبطة» أي يوجد ارتباط GIS‏ بين قيم المتغير الواحد عبر الزمن» ولاستبعاد أثر هذا 
الارتباط الذاتي إن وحد» يتم إدراج قيم نفس المتغير التابع لعدد من الفجوات الزمنية 
كمتغيرات تفسيرية في علاقة السببية المراد قياسهاء يضاف إلى ذلك إدراج قيم المتغير 
التفسيري الآخر لعدد من الفجوات الزمنية كمتغيرات تفسيرية أيضاء وذلك باعتبار أن 
السبب يسبق النتيجة في الزمن. 

ليكن النموذج VAR(p)‏ المستقر حيث: 


MEME "ee dam ММ 
Ү, £ ó, $£, Pi ді, b> Y,» ó, $, Yo € 


السلاسل ыб Y, Proses Yap‏ كمتغيرات Lee‏ بالنسبة للمتغيرات 
ЭТЕР erence „р‏ نرى ما إذا كانت مجموعة Y,‏ لا تحسن معنويا ur‏ القدرة 


التفسيرية للمتغيرات Y,‏ للنموذج VAR‏ والذي نطلق عليه تسمية Restricted " RVAR‏ 
."VAR‏ اختيار الفجوات الزمنية يتم بواسطة المعيارين AIC‏ و «Schwarz‏ ليكن: 
Y, 9‏ لا يسبب bJ Y,‏ كانت الفرضية 0= م -.... = 43 = H fa‏ 
مقبولة 
Y X, ө‏ سبي BL u‏ كانت ане =0 Xa‏ 0= إل :8 


NR 
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)15 قبلنا ӘН‏ نتحدث هنا عن Le‏ يسمى ب . Feed Back effect"‏ . < 
استعمال إحصائية فيشر للقيام بالاختبار و هو اختبار انعدام المعاملات» معادلة بمعادلة أو 
مباشرة المقارنة بين نموذج VAR‏ غير المقيد UVAR‏ والنموذج VAR‏ المقيد -RVAR‏ 
نحسب نسبة المعقولية P (Гс) |а|)‏ التي تتبع توزیع х?‏ 
بدرجة حرية p‏ ×2 مع: 
ورم E‏ :مصفوفة التباين-التباين المشترك لبواقي النموذج المقيد 
مر < :مصفوفة التباين-التباين المشترك لبواقي النموذج غير ball‏ 
sae :T‏ المشاهدات» 
эде ct‏ المعا لم المقدرة في كل معادلة للنموذج غير المقيد. 

إذا كانت Y^ (2p)‏ < 1» ففي هذه الحالة са)‏ فرضية وجود القيود» أي هناك 
سببية وفق .Granger‏ 

2 اختبار السببية وفق :Sims‏ 

اقترح )1980( Sims‏ اختبارا ]= Gl‏ نوعا ماء حيث يعتبر أنه إذا كانت القيم 
المستقبلية ل . ,۲ تسمح بشرح القيم الحالية ل . Y,, OP Y,‏ يسبب LY,‏ لدينا: 


p p‏ م 
2 2 1 0 
Y, = 0 + ХАҚЫ +> dob, , + Ув, Y, +£,‏ 
i=l i=l i=l‏ 


Y,- VOY IY, ADB +e, 
1 ial m 
مقبولة‎ Ho: 8 = В - .....6( =0 إذا كانت الفرضية‎ Y, يسبب‎ Y Y, e 
Шы» Hy: В? = BP =....В =0 tne dl كانت‎ LY, ҮҮ, e 
وهنا يتعلق الأمر باختبار فيشر الكلاسيكي (اختبار انعدام المعاملات).‎ 
:3 J 
المقدر في المثال السابق» نقوم بتطبيق اختباري‎ VAR(1) انطلاقا من النموذج‎ 
Au Sims و‎ Granger 
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:Granger j=l - 
Y, — У H, Y, : 


نقدر النموذج UVAR‏ و RVAR‏ التاليين: 
UVAR: Ў, = 0.096 + 0.28Y,, | + 0.005, ,,R? = 0.99,‏ 


URSS = 1128.54 
RVAR: Ў, = 12.57+0.58Y,,,, R? = 0.69, RRSS = 1986.85 


نستعمل RATS 5.04 ¿2 y‏ لاختبار فيشر (انعدام معامل , (Y,‏ 


LINREG ¥1 

# CONSTANT Y1{1} Y2(1] 
EXCLUDE 

#Y2{1} 


| pib إحصائية‎ eons «АШ هذه‎ 3 
. (RRSS-URSS)/c (1986.85-1128)/1 


= = 122.58 
URSS /(T -k-—1)  1128/(164—2-1) 





نلاحظ أن «Р >Р‏ أي نرفض فرضية العدم ‘Н,‏ رآ с>,“‏ معنويا المتغير Y,‏ 
وهذا يعني أن هناك سببية وفق .Granger‏ 
بنفس الطريقة» نختبر السببية ل( . Y, Y,‏ على المعادلة 2 (أنظر المثال 2): 
Ү, — Yy IH,‏ 
أو بطريقة «өмі‏ نستعمل نسبة المعقولية لاختبار السببية b. Granger (33s‏ — 
النسبة بالاستعانة بالبرنامج التالي: 
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SYSTEM(MODEL=UNRESTRICTED) 
VARIABLES Y1 Y2 Y3 

LAGS 1TO1 

DET CONSTANT Y{1} ¥{2} 
END(SYSTEM) 
ESTIMATE(RESIDS=UNRESIDS) 

* 


SYSTEM(MODEL=RESTRICTED) 
VARIABLES Y1 Y2 

LAGS1TO1 

DET CONSTANT Y1{1} 
END(SYSTEM) 
ESTIMATE(RESIDS=RESRESIDS) 
* 


RATIO (DEGREES-2) 
& UNRESIDS 
# RESRESIDS 

أي : 


Г =(T-c)x (IE prar] 2ш уа) = (164—1)(9.21—9.11) 21630» уг (2) = 5.99 


— احتبار :Sims‏ 
نقدر النموذجين التاليين على نفس الفترة باستعمال التعليمة التالية: 
LINREG ¥1‏ 
H#CONSTANT Y1{1} Y2{1} Y2{-1}‏ 
EXCLUDE‏ 
}1-{¥2 # 
H, LZ :‏ لا — Ls‏ 


UVAR: É, = -1.025+0.25У, , —0.18Y,,, + 0.29Y,,,,,R? = 0.65, 
URSS = 2428.65 
RVAR: Y, = 0.278 + 0.48Y,, , – 0.220, ,, R? 2043, RRSS = 3779.85 


. _ (RRSS—URSS)/c (3779.85 – 2428.65)/1 
URSSKT—k-1) 2428.65/(64-3-1) 

نلاحظ أن ЫР ds‏ أي نرفض Co Уми Ho‏ معنويا المتغير .yy‏ هناك 
سببية .Sims dis‏ 


نختبر أيضا السببية في الاتحاه المعاكس على المعادلة 2: Y, :H,‏ لا تسبب У,‏ 


= 89.07 
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2.2 تحليل الصدمات ودوال الاستجابة ‘Impulse analysis‏ 
كما نعلم» نموذج VAR‏ ينمذج العلاقات الحركية بين مجموعة من المتغيرات المختارة 
لوصف ظاهرة اقتصادية خاصة. إن تحليل الصدمات ودوال الاستجابة يسمح بدراسة أثر 
صدمة معينة على متغيرات النظام. لنأحذ النموذج المقدر التالي: 
|М) ЗЕ й! [e «E‏ 
Y, ó; $5 pa Y, ё,‏ 
تغير في ,2 خلال فترة زمنية معينة له نتيجة على Y,‏ و Қа‏ ثم على BB Fua‏ 
حدثت صدمة في اللحظة t‏ على ,2 تساوي 1 OB‏ أثرها يكون كالتالي: 


VE [1 0 

CES 

Mal. Ja 1+1: في الفترة‎ 

Vb. Pa ó, AO | 

ae T /+ 2 : في الفترة‎ 

VY, (du di ЛУР | 

El in 

تشكل هذه القيم المحسوبة دالة الاستجابة. تتميز طريقة دوال الاستجابة لحساب 
المضاعفات الديناميكية الموحودة Jet UU‏ بعين الاعتبار مجموع العلاقات الديناميكية 
cdo gor oll‏ بحيث ET‏ تبين رد فعل نظام المتغيرات idel‏ على أثر حدوث صدمة في 
الأخطاء وحسب سيمس فإن دوال الاستجابة تبين أثر انخفاض وحيد ومفاجئ لمتغيرة على 
نفسها وعلى باقي متغيرات النظام في كل الأوقات. في هذه الحالة» نفترض أن البواقي 
مستقلة لكن هذه الفرضية نادرا ما تكون محققة» OY‏ في الواقع قد يوحد ارتباط بين 
الأحطاء العشوائية. إذا كان هناك ارتباط قوي بين صدمتين E,‏ و OP (E,‏ صدمة ما 
على Le в,‏ ستكون ағ уда‏ بصدمة على ,رم. في هذه الحالة معامل الارتباط £ AS‏ 
على الصلة المشتركة بين البواقي ,2 ,رة ولكن لا تشير إلى ابحاه السببية. 
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إن مشكل LU YI‏ المشترك للأخطاء وأثر صدمة على متغير ما قد tly‏ بالبحث عن 
تمثيل الأخطاء iia,‏ شاقولية Orthogonal‏ (مستقلة فيما بينها). لنعتبر تقسيم DX‏ 
x= PP‏ 
يتعلق M‏ هنا — Choleski‏ حيث P‏ تعبر عن مصفوفة مثلثية في الأعلى مع 
عناصرها القطرية موجبة. 265 كتابة الصيغة VMA()‏ على الشكل QU‏ 
Y, = п+ Y C;PP'e,, = + My,,‏ 
i=0 i=0‏ 
مع: M, =GP‏ و V, = P''e,‏ 
من السهل التأكد من أن للأخطاء v,‏ مصفوفة تباين-تباين مشترك تساوي المصفوفة 
الأحادية. أعمدة M,‏ تمثل استجابة النظام بالنسبة لصدمة مستقلة و طبيعية على 2 
5 4 2 .1 
متغير ما بعل / فترة زمنية . 
وكمثال على ذلك» نأحذ نموذج VAR‏ لتغيرين: 
A es‏ 51( 
ó, ó; Ts €»‏ ,1 
مع: ,© cov(&,,£,,) = kz 0..var(e,) - 02, var(&,)=‏ 
بحساب pot Y, -(62 г),‏ على: 
o; je,‏ بيك + Y, =(k/o2 Y, + (Bh =4 x kl o} ae = Hh xk lo} Yai‏ 


نضع: ‚у, = &),—(k/o? e,‏ لدينا: 
cov(é,,,V,) = E(ev,) = COVE En) -k/o; E(e,)=k-k =0‏ 
أصبحت الأخطاء غير Шо,‏ (شاقولية) ويمكن LE‏ الصدمات على لمعادلتين 
التاليتين: 


Sims (1981) أنظر‎ -1 
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Y, = ñ Y +фЁ, + €1, 
Y, -(k/o2 Y, «(8 - хо y, «(5 - $ xklo; JY, JE +e, —(k/o? b, 


: Variance Decomposition غليل التباين‎ .3.2 

يهدف ki‏ تباين gull ke‏ إلى oU‏ وتحديد مدى مساهتها في تباين الخطأ. 
رياضياء نستطيع كتابة تباين Шы‏ التنبؤ لفترة معينة h‏ بدلالة تباين الخطأ الخاص JS‏ 
متغير على حدا. ولمعرفة وزن أو نسبة مشاركة كل تباين نقوم بقسمة هذا التباين على 
تباين Шы‏ التنبؤ الكلي. 

بعدما تصبح الصدمات طبيعية و شاقولية» يتم تحليل الاستجابة بواسطة النموذج: 


Y, -u*YMyw,, 
i-0 
يعطى بالعلاقة التالية:‎ h حطأ التنبؤ في الأفق‎ 
(У) = Уму t+h-i 


نقوم بتقسيم U‏ التنبؤ من أجل كل مركبة ل . BUY,‏ نرمز إليها ب . ,۲ . لدينا: 


T uk = Е, (Y, n) = У» m; Vis i +M jy Vo, t+h-i +... + m mins) 
عنه بطريقة‎ хай يمكن‎ LM, الخاص بالمصفوفة‎ (I) يعبر عن العنصر‎ mai حيث‎ 
aile 
Dau BAL ai > (m is Tee 5 my Veux) 
k=l 


يما أن الأخطاء v‏ لا تشكل أي LLY!‏ وذات تباين يساوي Le Jeu cl‏ حساب 


2 2 2 
HP =, pem )) = У (ma Tees Кта, |) 
k=1 
h—1 | 
Mpy Fore +My na = (e M;e,) مع‎ 
i=0 
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حيث ке,‏ العمود رقم ¡ للمصفوفة الأحادية والتي تعبر عن مساهمة Шы‏ المتغير k‏ في 
تباين ыш) Le‏ في j xx h GY!‏ للحصول على The decomposition jew!‏ 
بالنسبة المئوية» fet‏ العبارة على الشكل: 

n h-l 


2 
m, 
k=l 150 


لنأحذ ثانية النموذج VAR(1)‏ لمتغيرين» تباين Шы‏ التنبؤ ل . ,۲ يكتب كما يلي: 


حيث m,‏ هي عناصر المصفوفة ‚М‏ 
في الأفق ch‏ تحليل تباين الأخطاء ( ,۲ على «Y,‏ بالنسبة المئوية (على Y, — al‏ 
على (Y,‏ يعطى بالصيغة: 


62 |m? (0) + m) (1) +.....+ mà (h — D 
oy (h) 





o? |22,(0) + m3, (1) + .....+ m2, (h — D | 
oy (h) 





إذا كانت صدمة معينة على а,‏ لا تؤثر على تباين خطأ ,ا مهما تكن th‏ فمن 
امحتمل أن pau Y,‏ خحارحي باعتبار أن Y,‏ و в,‏ مستقلان. وعكس ذلكء إذا كانت 
لصدمة معينة على e,‏ أثر كبير على تباين op Y, Ше‏ هذا yo Vi‏ متغير داخلي. 
مثال 4: 

لنعتبر نموذج VAR(2)‏ وانطلاقا من معطيات اقتصادية تظهر في الشكل (1) 
Y, Y, Yor‏ نقوم بحساب دوال الاستجابة وتحليل التباين. النتائج معطاة بالاستعانة ببرمجية 





Eviews 0‏ ونشير هنا إلى أن 5.04 RATS‏ يتضمن ;1840 كاملا IMPULSES.PRG‏ 
يسمح بحساب العناصر المطلوبة. 
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الشكل رقم (1): التمغيل البيانن للمتغيرات الثلاثة 
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ЖІ) J 3‏ دالة الاستجابة 





Response of Y 2: Response of Y1: 










































































Period — Y1 Y2 Y3 Period Y1 Y2 Y3 
1 00014758 0.011045 0.000000 1 0.043880 0.000000 0.000000 
0.00130) (0.00091 0.00000 (0.00363) (0.00000) (0.00000) 
2 0002435 -0000333 0.002084 2 0011369 0.006122 0.006944 
0.00121 0.00127) (0.00117 (0.00621) (0.00501) (0.00480) 
з 0001198 0.000843 -0.000637 3 -0000941 0.004840 0.003002 
0.00129) 0.00127) (0.00112 (0.00521) (0.00615) (0.00456) 
4 2156-05 0.001351 0.000865 4 0.004708 0.001983 -0.002947 
0.00069) (0.00074) (0.00065 (0.00330) (0.00306) (0.00330) 
5 0000170 -8.53Е-05 5.79Е-05 5 0.001319 0.001425 0.001887 
0.00048) (0.00058) (0.00044 (0.00191) (000207) (0.00171) 
Б 0.000357 0.000455 -3.53Е-05 6 -0000793 -0.000419 0.000482 
0.00032) (0.00040) (0.00027 (0.00140) (0.00166) (0.00106) 
Т .OSE-05 B.28E-D5 0.000139 ni 0.000518 0.001065 -0.000349 
0.00014 0.00027 0.00018 (0.0006) (0.00101) (0.00067) 
8 3.D1E-05 2TBE-D05  -2.48E.D5 ü 0.000258 8.87 E-05 0.000271 
0.00011 0.00517 0.00513 (0.0004) (0.00040) (0.00032) 
9 4846-05 9666-05 8356-06 8  360E-05 -345ED5 1.24605 
B.1E-05) (0.00010)  (G.8E-05) (0.00034) — (0.00035) (0.00046) 
10 9586-06  -494E-06  2.56E-05 10 — 211EDS 0000173 — 1.52E-05 
(G.3E-05) (.3E-05) (4.БЕ-05) (000012 (000013 (0.00013) 
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Response of Y3: 



























































Period ҮЇ Y2 Y3 
1 0.002539 0.004692 0.007224 
(0.0010% (0.00093) (0.00060) 
2 0.000445 0.001245 -0.001907 
(0.00108) (0.00104) (0.00095) 
3 0.002848 0.003297 0.000795 
(0.00113) (0.00106) (0.00090) 
4 6206-05 0.000858 0.000657 
(0.00071) (0.00076) (0.00071) 
5 0.000312 0.000880 -0.000114 
(0.00058) (0.00067) (0.00058) 
6 0.000119 0.000312 0.000231 
(0.00030) (0.00038) (0.00028) 
7 0.000149 2002-05  3.17E-06 
(0.00022) (0.00032) (0.00022) 
8 5916-05 0.000147 2.18Е-05 
(0.00010) (0.00017) (0.00010) 
9 8666-08 251605 А.Б8Е-05 
(7.0605) (0.00013) (6.6605) 
10 266605 251605 -1.07E-05 
(2.00605) (686-05) (4.7606) 





Cholesky Ordering: Y1 Y2 Y3 
Standard Errors: Analytic 





الشكل رقم )2(: دوال الاستجابة 


Response of Y1 to Y1 


Response of Y1 to Y2 


Response of Ү1 to ҮЗ 
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الجدول (2): Hé‏ التباين 





Variance Decomposition of Y 1: 






































Period БЕ. “1 ¥2 ҮЗ 
1 0.043880 100.0000 0.000000 0.000000 
2 OC.046264 95.99597 1.751092 2.252935 
3 0.046623 94.56467 260214 2.692994 
4 0.046995 94.07916 2956115 2.904706 
5 004702 9364637 3.019058 3.135558 
B 0.047083 93.63084 3.024575 3.144594 
7 0.047100 93.77044 3.079651 3.147905 
8 0.047101 93.77511 3073882 3.151006 
3 0.047101 3377507 3.073924 3151009 
10 0.047102 8377378 3075228 3.150978 

Variance Decomposition of ¥2: 

Period SE. Y] ¥2 ҮЗ 
1 0.011143 1.753619 398245638 0.000000 
2 0.011600 6.024526 9074698 3.220490 
3 0.011709 6.959247 6957624 3.464512 
4 0.011819 6.631280 69.23210 3.996621 
5 0.011820 6.850095 6941200 3.997900 
Е 0.011835 6.924321 6914064 3.334843 
7 0.011897 6.922243 89411581 3.961954 
8 0.011897 6.922776 8341489 3.962333 
a 0.011897 6.923867 89.11408 3.962050 
10 0.011957 6.925595 6911361 3.962497 

Variance Decomposition of 3: 

Period SE. Y1 Y2 Y3 
1 0.008961 7.995029 2728210 — 5471288 
2 0.009275 7.724753 32738483 قط‎ 69040 
3 0.010257 1297260 3335411 53.66301 
4 0.010299 — 128/033  33498/5 53.63092 
5 0.010541 — 1285881 3392442 6321677 
B 0.010349 — 1285218 3396299 5348483 
? 0.010550 — 128/7021 3335519 53.17380 
8 0.010551 1267041 — 33585822 53.16138 
9 0.010551 — 1287013 3385788 53.16198 
10 0.010551 12.87062 3338801 53.16137 


Cholesky Ordering: Y1 Y2 Y3 
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الشكل رقم (3): تحليل التباين 


Variance Decomposition 































































































Percent Y1 variance due to Y1 Percent Y1 variance due to Y2 Percent Y1 variance due to Y3 
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Y, Шы لکن‎ Y, و‎ Y, على‎ gly يؤثر بشكل مباشر‎ Y Y, ما على‎ Шы of نعتبر‎ 

له أثر على „в, Y,‏ الشيء بالنسبة LY, . J‏ من خلال الشكل )2( نلاحظ مثلا أن 
مدى الصدمة على ,7 تساوي مرة الخطأ المعياري» الصدمة على ,7 تساوي 0.043 بعد 
مرور فترة زمنية واحدة. هذه الصدمة تنعكس على السيرورات الثلاثة بمسار ضعيف 
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(بطيء). الصدمة على Y,‏ تؤثر على ЫЙ Мыш Y,‏ وتنعكس بعد ذلك على السيرورات 
الثلاثة. كما أن الصدمة على Y,‏ تؤثر هي الأخرى على مسار ,رآ بطريقة آنية. 

تحليل التباين Decomposition Variance‏ المبين في الجدول )2( (أنظر أيضا الشكل 
(G)‏ يشير إلى أن تباين ый he‏ الخاص ب . Y,‏ يعادل تقريبا %94 من أخطاء هذا 
المتغير Innovations‏ و %2 من تلك المتعلقة ب . Y,‏ و %3 من تلك الخاصة ب JY,»‏ 
تباين حطأ التنبؤ Y, . J‏ يساهم بنسبة %90 من أخطاء Y,‏ و %6 من تلك الخاصة ب . 
Y,‏ و %3 من تلك المتعلقة + . UY,‏ تباين Ша‏ التنبؤ | . Yy‏ يساوي %54 من 
أخطائه و %32 من تلك الخاصة ب . Y,‏ و %11 من أخحطاء ,۲ . 


3. التكامل | شترك وغوذج تصحيح الخطأ Cointegration and VECM‏ 
1.3 مفهوم التكامل المشترك Concept of Cointegration‏ 
ظهرت تقنية التكامل المشترك في أواسط الثمانينات على يد )1983( Granger‏ و 
«Engle (1987)‏ »)355 تطورها قبل كل شيء على صحة فرضية استقرارية السلاسل 
الزمنية» وهي МО‏ عن عملية دمج بين ARE‏ بوكس-جينكيتر والتقارب SA‏ 
(الديناميكي) لنماذج تصحيح ДЫМ‏ ترتكز هذه التقنية على السلاسل الزمنية غير 
المستقرة» في حين تكون التركيبات الخطية التي فيما بينها مستقرة» وحود التكامل المشترك 
مرتبط باختبارات АА‏ الوحدوي للتحقق من استقرار السلاسل» كما تسمح هذه 
الاختبارات من التأكد من وجود تكامل مشترك أي التقارب بين سيرورات السلاسل 
الزمنية. 
1.1.3 خصائص درجة تكامل سلسلة زمنية وشروط التكامل المشترك: 
كما رأينا في الفصل السابق» تكون سلسلة زمنية معينة متكاملة من الدرحة 4 
CX, > (а)‏ إذا تم حساب الفروقات d‏ مرة من أجل جعل السلسلة مستقرة. 
لتكن سلسلة زمنية Х,‏ مستقرة و سلسلة أحرى Х,‏ متكاملة من الدرحة 1: 
X, >10)‏ 
X, >I‏ 
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تعتبر السلسلة ,رز + Y = X,‏ غير مستقرة WY‏ قمنا pat‏ سلسلتين الأولى مستقرة 
و الثانية غير مستقرة تحتوي على اتحاه ele‏ 
إذا كانت لدينا سلسلتان ,ا و X,‏ متكاملتان من الدرحة cd‏ فما هى إذن درجة 
تكامل $X, + Ж,‏ وما عي درجة تكامل “ах, + ВХ,‏ فالنتيجة تتوقف على معرفة 
إشارات المعاملين а‏ و 8 وترتبط بوجود ديناميكية غير مستقرة مشتركة. 
نقول أن هناك تكامل مشترك بين السلسلتين X,‏ و The two series are" Y,‏ 
"cointegrated‏ )15 تضمنتا اتجاها Lle‏ عشوائيا بنفس درجة التكامل d‏ و توليفة Ada»‏ 
للسلسلتين تسمح بالحصول على سلسلة ذات درجة تكامل أقل. 
X, э Га)‏ 
Y, э Га)‏ 


X,,Y, > Cl(d,b) + 2 59 .d2b20 مع‎ aX,+a,Y, ج‎ I(d -b) —< 
يسمى بشعاع التكامل المشترك.‎ [as а,| حيث‎ 


في الحالة العامة» إذا كان لدينا k‏ متغير» فإن: 


X, > Қа) 
X,, — Қа) 
Xu э Ца) 
Кое], X he Xu] نضع:‎ 
بحيث‎ (kl) ذو بعد‎ a = |а, а, ce a, | إذا وحد شعاع تكامل مشترك‎ 


1(4-Ь)‏ ج ор «aX,‏ المتغيرات التي عددها k‏ تحمل خاصية التكامل المشترك وشعاع 
التكامل المشترك هو ». نضع: X, > Cl(d,b)‏ مع .b>0‏ 
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pig 2.1.3‏ تصحيح !+2( :Error Correction Model (ECM)‏ 
ندرس الحالة التي يكون بين X,‏ و MS Y,‏ مشترك حيث CI(LI)‏ ج X,Y,‏ و 


„ш [5-1]‏ دق ps‏ التكامل Spall‏ أي )1(0 9 ВХ, -Ү‏ في هذا 


а, 
مستقرتين يزيد من‎ дё cointegrated كون السلسلتين متكاملتين‎ са ДА) النوع من‎ 
مشكل التقدير. المعنوية الإحصائية للنموذج هي السبب في كون أن السلسلتين غير‎ 
жаХ, على‎ Y. ] مستقرتين (أي هتاك تكامل مشترك). إن استعشال الانحدار المباشر‎ 
غير ممكن باعتبار أن العلاقة المفترضة انطلاقا من هذا الانحدار ليست واقعية» فينجم عن‎ 
.Two trends ذلك الحصول على علاقة بين اتحاهين‎ 


يكمن المشكل الأساسي في سحب العلاقة المشتركة للتكامل المشترك Ау)‏ العام 
المشترك) من حهة ومن جهة أخرى البحث عن الارتباط الحقيقي بين المتغيرين وهو هدف 
نموذج تصحيح الخطأ «ЕСМ‏ فهو يجمع بين النموذج الساكن ДУХ,‏ و النموذج 
الديناميكي BX 4) (SAY‏ - ,)ر8 . ليكن: 
VY, = ДУХ, + 8,(1,,- ИХ.)‏ 
I(0) 10) 1(0)‏ 
إضافة إلى العلاقة طويلة المدى» يسمح نموذج تصحيح الخطأ في دمج التقلبات قصيرة 
المدى. المعامل ر8 الذي ينبغي أن يكون Je Whe‏ قوة الجذب J)‏ == £( نحو التوازن 
طويل المدى. 
3. اختبار التكامل المشترك وتقدير نموذج تصحيح الخطأ 
يرتكز احتبار التكامل المشترك على الخوارزمية التي اقترحها Engle and Granger‏ 
(1987) وهي طريقة على مرحلتين: 
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الخطوة الأولى: احتبار درحة تكامل المتغيرين: 

الشرط الضروري للتكامل يتمثل في أن السلسلتين ينبغي أن تكونا متكاملتين من نفس 
الدرحة (الرتبة). إذا كانتا غير متكاملتين من نفس الدرحة (الرتبة)» فهذا يعني أنمما لا 
تحققان خاصية التكامل المشترك .Two series are not cointegrated‏ 

لا بد من تحديد نوع الاتحاه العام بعناية (ثابت أو عشوائي) لكل متغير ثم درحة 
التكامل q‏ للسلسلتين المدروستين. إذا كاثت السلسلتان متكاملتين من نفس الدرجة 
(الرتبة)» فهناك تكامل .The two series are cointegratedUsgzs +) л‏ 

الخطوة الثانية: تقدير العلاقة طويلة المدى: 

إذا كان الشرط الضروري محققاء فينبغي تقدير العلاقة طويلة المدى بين المتغيرين 
Y, = a X, +a, + €,‏ بطريقة المربعات الصغرى العادية OLS‏ 

من أحل قبول علاقة التكامل CA Яды‏ أن تكون سلسلة بواقي التقدير ё,‏ 
مستقرة (اخحتبار الاستقرارية يتم عن طريق اختبار Dickey-Fuller‏ أو Philips-Perron‏ أو 
ثيل دالة الارتباط الذاق للبواقي) حيث =Y, - à X, - à,‏ ,2 . 

في هذه الحالة» لا يمكن استخدام جداول cDickey-Fuller‏ فالاحتبار يتم على البواقي 
انطلاقا من العلاقة الساكنة وليس على البواقي الحقيقية من علاقة التكامل المشترك. قام 
Mackinnon (1991)‏ بمحاكاة J ltt!‏ التي تعتمد على عدد المشاهدات وعدد المتغيرات 
المستقلة التي تظهر في العلاقة الساكنة. 

إذا كانت البواقي مستقرة» يمكن إذن „АБ‏ نموذج تصحيح الخطأ. عندما تكون 
السلسلتان غير مستقرتين وتحمل صفة التكامل المشترك» فلا بد من تقدير العلاقة انطلاقا 
من نموذج .ECM‏ 

لتكن السلسلتان X,‏ و Y‏ متكاملتين من الدرحة الأولى أي X, 2 I(D)‏ و 
)10 ج (Y,‏ تقدير ШАЛ‏ طويلة call‏ تشير إلى استقرارية البواقي» نضع 
X,,Y, > СІЛ)‏ . نقدر نموذج ECM‏ بإتباع الخطوات التالية: 
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الخطوة الأولى: تقدير العلاقة طويلة المدى بطريقة OLS‏ 
Y,=a+ fX, + ë,‏ 
الخطوة الثانية: تقدير العلاقة قصيرة المدى (النموذج الديناميكي) بطريقة SOLS‏ 
VY, =a,VX,+a@,é,,+u, , а, > 0‏ 

يجب أن يكون المعامل а,‏ معنويا سالباء إذا لم يكن كذلك» يجب رفض amii‏ 
ECM‏ ميكانيزم تصحيح الخطأ الذي يؤدي إلى العلاقة طويلة المدى يذهب في الاتحاه 
المعاكس ويبتعد عن الحدف طويل المدى. تعطي التقنية على مرحلتين مقدرا متقاربا 
SL Convergent‏ النموذج والأخطاء المعيارية للمعاملات تفسر بطريقة كلاسيكية. 
يمكن القول أيضا أن Y ECM c>‏ يطرح أي مشكل خاص ويحتاج فقط إلى طريقة 
OLS‏ 
مثال 5: 


لتكن المعطيات الإحصائية X,‏ و Y‏ المبينة في Jahl‏ )3( أدناه والمطلوب تقدير 
العلاقة بين هذين المتغيرين واختبار التكامل المشترك وفي هذه ال حالة تقدير نموذج تصحيح 
الخطأ. 


Y, و‎ X, القيم المشاهدة لكل من‎ :)3( ыы 
























































y X, المشاهدات‎ 
09.79 01.11 1 
11.08 03.96 2 
11.75 03.16 3 
10.87 02.41 4 
09.46 02.02 5 
09.46 02.23 6 
10.00 02.23 7 
09.10 01.30 8 
09.59 01.45 9 
09.59 01.90 10 
10.34 01.49 11 
09.73 02.25 12 
09.74 01.81 13 
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Y, X, المشاهدات‎ 
09.46 01.39 14 
10.95 02.09 15 
10.03 01.39 16 
10.13 01.69 17 
10.95 02.48 18 
09.98 02.04 19 
10.36 02.46 20 
08.80 01.11 21 
09.88 01.32 22 
11.13 02.04 23 
09.12 02.23 24 
11.45 04.46 25 
09.74 05.51 26 
11.73 07.95 27 
13.92 08.51 28 
11.24 07.85 29 
14.09 08.38 30 

zL Lai هاتين‎ Uu J 


الشكل رقم )4(: зы! жал!‏ للسلسلتين 





00 € 
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من خلال الشكل )4( نلاحظ أن السلسلتين غير مستقرتين» فلا بد إذن التأكد من 
ذلك باحتبار الجذر الوحدوي Philips-Perron «Dickey-Fuller)‏ و .(KPSS‏ الجدول 
juil‏ يعطى نتائج هذه الاحتبارات: 


الجدول (4): نتائج اختبارات الجذر الوحدوي 






































القيمة المحسوبة 
القيمة الحسوبة 
t5 m‏ 
نوع الاختبار . ) X,‏ ( | 
النموذج (القيمة 
(القيمة الحرجة) 
الحرجة) 
| 1.056 0.317 
© )1.952-( )1.952-( 
à ADF х‏ 0.059 2.875- 
nee.‏ )2.967-( )2.967-( 
m‏ 0.839- 3.434- 
TT |‏ )3.574-( )3.574( 
لسلسلة 2.21 m‏ 1.076 0.851 
Co 1952) Philips- ux‏ 
0.188- 3.271- 
Perron (РР)‏ )0 )2.967-( )2.967-( 
حذر وحدوي: H,‏ 3 0.879- 3.682- 
)2( )3.574-( )3.574( 
-5.694 9.450- 
D ADF деч‏ )1.953-( )1.953-( 
السلسلة الحولة 
= حو جذر Hus ius‏ > 5.714- 9.363- 
(الفروقات من e‏ )2.971-( )2.971-( 
Perron (PP)‏ 5 5.599- 9.363- 
حذر وحدوي: Hy‏ © )2.971-( )2.971-( 























من خلال نتائج الاحتبار» يتضح أن السلسلتين غير مستقرتين تحتويان على же‏ 
وحدوي باعتبار أن القيم المحسوبة أقل تماما من القيم «Mackinnon . J a À‏ ففي هذه 
الحالة نرفض أيضا فرضية الاتحاه العام التحديدي LTS‏ أما السلساتان المحولتان عن طريق 
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الفروقات من الدرحة الأولى مستقرتان أي أن X,‏ و Y,‏ متكاملتان integrated‏ )1( 
فهذا يعنى أن هناك احتمال وحود تكامل مشترك. дй‏ العلاقة طويلة GAM‏ 
BY, €,‏ + به = LY,‏ نتائج التقدير تظهر باستخدام 5.04 RATS‏ 


linreg y / resids 
Éconstant х 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable Y 


Usable Observations 30 Degrees af Freedom 28 
Centered R**z 0.625318 R Bar **z 0.611938 
Uncentered R**z 0.994864 T x Ritz 29.846 
Mean of Dependent Variable 10. 448666667 
Std Error of Dependent Variable 1.252930024 
Standard Error of Estimate 0. 790477120 
Sum of Squared Residuals 17.056047331 
Regression Fi1,28) 46.7303 
Significance Level of F 0. 00000020 
Durbin-Watson Statistic 2.290778 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
LKEKIKKIKKKEKKIEKKIEKKIEKKKKKKKKKIKKKKIKKKKEKEKKKKEKKKKKIKKKKKKKKKKKKKKKIKKIKKKIKKKKKKKKKKKKI 
1. Constant 9,1414466012 0,2384798068 38.33216 0.П0000000 
2. X n.4346774104 n.085358689286 6.63596 O.00000020 


يتم احتبار التكامل المشترك انطلاقا من بواقي التقدير ê,‏ علينا أن نتأكد من أن 
البواقي مستقرة باستخدام إحصائيقي Dickey-Fuller‏ و :Philips-Perron‏ 


الجدول (4): نتائج احتبارات الجذر الوحدوي على البواقي 

















Philips-Perron t=! Dickey-Fuller احتبار‎ 
(2) النموذج‎ (D النموذج )2( النموذج‎ (D النموذج‎ 
-6.138 -6.254 -6.138 -6.254 
(2.967) (-1.952) (-2.967) (-1.952) 
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من الملاحظ أن سلسلة البواقي مستقرة وهذا ما يقودنا إلى تقدير نموذج تصحيح الخطأ 
ECM‏ بعد حساب البواقي في الفترة السابقة =Y, -0.434X,,-9.141‏ 2. نتائج 
تقدير العلاقة قصيرة Tu, «АМ‏ | ,ريم + VY, =a, VX,‏ مبينة باستعمال 5.04 RATS‏ 


diff y / ydiff 
diff x / xdiff 


linreg vdiff / res 
Éxdiff resida{ 1} 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable YDIFF 


Usable Observations 29 Degrees of Freedom 27 
Centered R**2 0.693325 R Bar **z 0.681967 
Uncentered R**z 0.696968 T x B**2 20.212 
Mean of Dependent Variable 0.1482758821 
Std Error of Dependent Variable 1.3763774113 
Standard Error of Estimate 0. 7762000418 
Sum of Squared Residuals 16.267135634 
Durbin-Watson Statistic 1.898350 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
dc ch kc W 8 h T c W 8 8 T h h W 8 h A $ r d c h T E d c Tk W 8 8 ЛЕЛИ 
1. ЖЫҒЕ П.3979277883 П.152800286 2.493959 0,01907071 
2. RESIDS{1} -1.240196814 (.220389841 -5.62729 0. 00000568 


من الملاحظ أن معامل ,8 معنويا سالب liag‏ يعني أنه يجب قبول نموذج تصحيح 
3.. تعميم التكامل المشترك و نموذج تصحيح الخطأ المتعدد :VECM‏ 

3 التكامل | شاد ك بين k‏ متغير وتقدير نموذج تصحيح الخطأ: 

ليكن النموذج القياسي k. J‏ متغير مفسر (مستقل): 


Y = Po + ,Х„ + ير لاع +...+ ور و‎ ë, 


إذا كانت المتغيرات Y,‏ و X,‏ غير مستقرة حيث 1,2,...,6 f=‏ (متكاملة من الدرحة 


1 


الأولى مثلاء فهناك احتمال وحود تكامل مشترك. gd‏ 59% تكامل مشترك محتمل يعني أن 


220 |= 


المتغيرات يحب أن تكون غير مستقرة by‏ نفس درحة التكامل. التقدير بطريقة OLS‏ 
يسمح إذن بحساب بواقي التقدير: 
-BX - ...- В.Х,‏ ,لل ,م - =Y, - y‏ 3 

di]‏ كانت سلسلة بواقى التقدير مستقرة» فإننا نقبل فرضية التكامل المشترك بين 
المتغيرات. احتبارات الاستقرارية Dickey-Fuller . J‏ يجب أن تتم انطلاقا من القيم 
ie À‏ المستعملة من طرف (1991) بدلالة эде‏ المتغيرات الكلية للنموذج. 
يعطى شعاع التكامل المشترك + .: | - {i - ñ, - , EN‏ 

مع ذلك» الحالة التي يكون فيها نموذج متعدد المتغيرات ST‏ تعقيدا من الحالة التي 
يكون فيها إلا متغيرين وذلك بسبب الاختيار عن طريق التوفيقات لشعاع التكامل 
المشترك Ма,‏ يعني أنه مثلا إذا كانت المتغيرات Y,,X,,X,‏ و X,‏ متكاملة 
Cointegrated‏ بالزوج Y,,X, — CI(LD‏ و CI(LD‏ ج ,ر OB‏ التوليفة 
الخطية odd‏ المتغيرات I(0) T‏ . لدينا: r ê! =Y,-a,-a@,X,‏ 
EF = X, - Py -‏ وكنتيجة لذلك: 

ё, = 2, (E = Y, m = OX, +X, ma — 1(0) 

في هذه الحالة نحصل على شعاع آخحر للتكامل المشترك 
[جم- 1 -â -2 -à‏ 1]. في الحالة العامة» في نموذج ذي Е‏ متغير مستقل 
ومتغير تابع (أي ktl‏ متغير)» قد يوحد k‏ شعاع تكامل مشترك مستقل خطيا. عدد 
أشعة التكامل المشترك المستقلة خطيا يسمى بدرجة التكامل المشترك. 

إذا كانت للمتغيرات نفس درجة التكامل» فوحود شعاع تكامل مشترك واحد OMS‏ 
حدا وإذا لم تكن كلها Ú‏ نفس درحة التكامل» فمن المؤكد أنه لا يوحد شعاع HS‏ 

عند احتبار التكامل المشترك هناك حالتان ممكنتان: 
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- يوجد عدة أشعة تكامل مشترك 

إذا كنا في الحالة الأولى أي وحود شعاع تكامل مشترك واحد» نستخدم طريقة 
التقدير المقترحة من طرف(1987) Engle and Granger‏ كخطوة أولى» نقدر بطريقة 
le M‏ الصغرى العادية  OLS‏ العلاقة ‏ طويلة المدى é‏ حساب 
By 8, =Y, -Â -Х Й, -...- bX, дд‏ الخطوة а AU‏ تقدير 
العلاقة قصيرة المدى (النموذج الديناميكي -الحركي-) بطريقة :OLS‏ 

VY =a VX +G,VX, t.t a, УХ, +уё, +u, 

يحب أن يكون المعامل y,‏ معنويا سالبا. في أغلب الأحيان» لا يوجد شعاع HS‏ 
مشترك واحد Engle and Grangeräë b aleg‏ غير صالحة. في هذه الحالة et‏ على 
مقدرات غير متسقة وغير كفؤة مهما تكن أشعة التكامل المشترك. إذن نحن مضطرون إلى 
استخدام الصيغة الشعاعية لنموذج تصحيح الخطأ Vector Error Correction Model‏ . 

3. فموذج تصحيح الخطأ المتعدد :VECM‏ 

لتكن السيرورة VAR(2)‏ ذات k‏ متغير على الشكل المصفوق: 

Y =p, +O Y +O.Y „+, 
حيث:‎ 

Ya, Үр, يتضمن المتغيرات‎ (kxl) شعاع ذو بعد‎ LY, 

(Kx1) ذو بعد‎ (uo, 

,© :مصفوفة المعاملات التي عناصرها (Kx k)‏ 

يمكن كتابة النموذج باستعمال الفروقات من الدرجة الأولى: 

Y-Y =b +O ЕФ „+, 
VY, 20, +(O - IY, +O e, ...... (1). أي:‎ 

عند إضافة و طرح , OY, Q7 Y,‏ لا يتغير شيء في المعادلة» أي: 

VY, - ىه‎ + )©, IF. 20,7 -Y -0Y +Y ,+Ф,У ‚+, 
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VY, = Ф, +Ф|Ү, | = +Ф,Ү,, = Y. —Du = +Ф,Ү,, té, 


نضع: VY =Y. - а‏ ومن £ نقوم بتججميع العبارات 2 71 وبعد التبسيط› 


VY, =b + (0, -IVY +(Ф, +O, - DY, +E, .......... (3)‏ 
في هذه الأثناء» من أحل إعطاء علاقات التكامل المشترك الذي يربط بين المتغيرات 
الأصلية ذات فجوة Ада)‏ واحدة نبحث على كتابة المعادلة )2( بدلالة У,‏ أو في المعادلة 

ағ نحصل‎ chems) dus DIY, , إضافة و طرح‎ ¿S (1) 
VY, =b - 5, VY, , « (D, + ره‎ - DY, |+г,.......... (4) 
VY, =D, + B,VY, +zY +8, ........ (5) : أو‎ 
л-Ф,%Ф,-І و‎ Ф, =-B, مع:‎ 
متغير:‎ k ذي‎ VAR(p) تعميم هذه النتيجة على نموذج‎ ОА 
Y= FO Y FO Es +.....+ +E 
النموذج على شكل فروقات من الدرحة الأولى بطريقتين:‎ AUS و‎ 
VY, 2 6, +(Ф, -IVY , - (D, + ®, —J)VY,, +... 
Og tato, +, - I)vY, 


1-ры i ЛҮ,, ш ё, 


VY, 2 0, 4 BVY, , - BjVY, , 4 € B, МҮ, 


1-р+1 
р 
.7= УФ, -I و‎ Ф, للمصفوفات‎ Jig هي‎ В, المصفوفات‎ 
i=l 
88 على الشكل ۹8 = × حيث أن الشعاع © يعبر عن‎ m المصفوفة‎ US يمكن‎ 
هو الشعاع الذي عناصره تعبر عن‎ В الجذب (الرجوع) نحو التوازن طويل المدى و‎ 
معاملات العلاقات طويلة المدى للمتغيرات. إذن كل توليفة خطية تعبر عن علاقة التكامل‎ 
ek) 


TOP 22-6; 
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إذا كانت كل „оше‏ المصفوفة л‏ معدومة (رتبة هذه المصفوفة تساوي الصفر و 
q, +...+ © + ©, - [‏ فإنه لا oS‏ تبني صياغة LI .VECM‏ إذا كانت رتبة 
المصفوفة × تساوي ck‏ فهذا يستلزم أن كل المتغيرات هي )0( ومشكل التكامل المشترك 
لا يُطرح في هذه الحالة» أي أن تقدير نموذج VAR‏ على السلاسل الأصلية هو نفسه 
التقدير على السلاسل ذات الفروقات. 

c k-l ب . م محصورة بين 1 و‎ Ú نرمز‎ Бул المصفوفة‎ АЈ) كانت‎ dj 
يعرف‎ VECM علاقة تكامل مشترك ونموذج‎ r فهذا يعني أنه يوحد‎ »)1> "> 2-1 
بالمعادلة التالية:‎ 


VY, =®,+B,VY,,+B,VY,.+..+B,,VY, 


t-p+l tAE FE, 


. 8, = BY, цә 


3 اختبار علاقة التكامل المشترك: 

لتحديد эде‏ علاقات التكامل المشترك» اقترح )1988( Johansen‏ اختبارا يعتمد على 
القيم الذاتية لمصفوفة يتم حسابما بإتباع الخطوتين التاليتين: 

الخطوة الأولى: حساب البواقي ,2 ; Й,‏ انطلاقا من النموذجين التاليين: 

VY, 26, +O VY, e Ó,VY, e 5, VY +u, 

Y, =Ô,+0,VY + 6, VY, ‚+....+Ф VY, , +v, 
Y, 


Lt 


Үз; 








Y, 


T هو عدد المتغيرات و‎ k حيث‎ (KT) هي مصفوفات البواقي ذات بعد‎ V, و‎ U, 


عدد المشاهدات. 


== 


الخطوة الثانية: حساب مصفوفات التباين- التباين ERRAT‏ الق تسمح CLs‏ القيم 
الذاتية 
نقوم بحساب e‏ مصفوفات ذات بعد (k,k)‏ انطلاقا من بواقي التقدير ,#و,7 : 


^ 1 | 
У =—D uu 
uu [2 [b 


А 1 е | 
2, =—) VV 
vv r2. 177 
А 1 Í 
ودود‎ = — V 
uv r2 t 
A 1 £ А 
>, سح‎ 2 V 
vu r2. H, 
المحسوبة كما يلي:‎ (k,k) ذات بعد‎ M قيمة ذاتية للمصفوفة‎ k ثم يتم الحصول على‎ 
EE uL, 


k 
مع‎ А = -1 <_1«)1- 4,) الإحصائية‎ —L انطلاقا من هذه القيم الذاتية» نقوم‎ 


=a 
عدد المتغيرات و ” رتبة المصفوفة.‎ k CM للمصفوفة‎ і بك القيمة الذاتية رقم‎ 
محدولا بالاستعانة‎ y^ هذه الإحصائية قانونا احتماليا يشبه إلى حد بعيد توزيع‎ aw 
على‎ Johansen يكون اختبار‎ .Johansen and Juselius (1990) (= eG بعملية محاكاة‎ 
الشكل التالي:‎ 
ضد الفرضية‎ Hy:r=0 أي‎ (ғ-0у жа! تساوي‎ л رتبة المصفوفة‎ - 
إذا رفضنا م[ » نمر إلى الاحتبار الموالي (إذا كانت الإحصائية أكبر‎ . :#< 0 
(Ну, فإننا نرفض‎ » Johansen and Juselius . J من القيمة الحرجة‎ LE 
H :# <1 ضد الفرضية‎ H :١ =1 تساوي 1 (1-م)» أي‎ z رتبة المصفوفة‎ - 
نمر إلى الاختبار الموالي (إذا كانت الإحصائية أكبر تماما من القيمة‎ Н, إذا رفضنا‎ 


H, فإننا نرفض‎ « Johansen and Juselius . | > À 


-302- 


- رتبة المصفوفة m‏ تساوي 2 (ғ-2)‏ أي Hyir=2‏ ضد الفرضية 
.Н:ғ>2‏ رفضنا ЛАН,‏ الاحتبار الموالي (إذا كانت الإحصائية أكبر 
LE‏ من القيمة Johansen and Juselius . | à& +I‏ ‹ فإننا نرفض (H,‏ 
وهكذا. 
إذا رفضنا H,‏ في x44‏ المطاف واحتبرنا بعدها الفرضية Hy:r=k—-1‏ ضد 
H tr =k‏ وقمن برفض OB CH,‏ رتبة المصفوفة هي r=k‏ وف هذه الحالة لا يوجد 
علاقة تكامل مشترك باعتبار أن المتغيرات هي )0( 
للقيام «us VI lis‏ اقترح )1988( Johansen‏ خمس صيغ تتعلق بأشعة التكامل: 
1. في حالة عدم وجود الابحاه العام الخطي في المعطيات: 
4 غياب LAN‏ الخطي في السلاسل وغياب الحد الثابت في علاقات التكامل 
المشترك. 
ب. غياب الاتحاه الخطي في السلاسل ووجود الحد الثابت في علاقات التكامل 
المشترك. 
2. في حالة وجود У‏ العام الخطي في المعطيات: 
ج. وجود LEY‏ الخطي في السلاسل و الحد الثابت في علاقات التكامل المشترك. 
د. وحود LEYI‏ الخطي في السلاسل و في علاقات التكامل المشترك. 
3. في aga g JL‏ اتحاه عام كثير حدود من الدرجة الثانية في المعطيات: 
А‏ .. وحود oll‏ عام كثير حدود من الدرجة الثانية في السلاسل واتحاه حطي Q‏ 
علاقات التكامل المشترك. 
إن اختيار إحدى الصيغ الخمسة يتوقف بالدرجة الأولى على الشكل الرياضي LANU‏ 
العام» فمثلا يمكن الاستعانة بالشكل البياني للسلاسل الذي يسمح بتحديد الشكل 
المناسب. 


-305— 


يسمح اختبار Johansen‏ بتحديد عدد علاقات التكامل المشترك ولكن لا يبين ما هي 
المتغيرات المتكاملة .Cointegrated variables‏ غير أن هناك احتبار قيود يسمح بتحديد 
المتغيرات usa‏ 

لتكن المعطيات الخاصة بالمتغيرات Y Y, Y,‏ المطلوب ш!‏ التكامل المشترك بين 
هذه المتغيرات وتقدير نموذج VAR‏ أو نموذج УЕСМ‏ ليكن الحدول التالي: 































































































الجدول (5): المعطيات المشاهدة Ү,.У,,,Ү,‏ 
كدت Y,, Y,‏ ,5 
1 20.00 20.00 30.00 
2 21.39 17.05 31.40 
3 20.95 18.32 32.71 
4 20.62 19.22 32.32 
5 20.88 19.12 30.87 
6 22.42 19.36 30.67 
7 25.89 25.44 33.03 
8 23.83 23.46 32.59 
9 24.78 23.81 33.91 
10 28.37 24.27 32.65 
11 25.06 22.85 31.20 
12 21.40 21.59 29.48 
13 21.33 22.62 28.49 
14 22.29 22.62 28.52 
15 22.14 23.25 31.02 
16 18.97 21.08 28.38 
17 20.59 21.32 26.52 
18 22.96 22.38 28.12 
19 23.36 22.36 28.04 
20 22.98 22.32 28.57 
21 21.91 22.58 27.28 
22 19.33 22.98 26.61 
23 18.70 22.27 25.49 
24 19.30 21.21 28.10 
25 22.86 22.69 29.57 
26 23.85 22.15 29.19 
27 23.85 24.40 33.91 
28 23.46 22.36 30.53 
29 26.04 24.61 31.84 
30 26.70 23.25 32.22 























1- Hamilton (1994), p. 648-651 23.83 
2- Bourbonnais (2003), p. 295 
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bs‏ بيانيا هذه السلاسل: 


الشكل رقم (5): التمثيل зый”‏ للسلاسل 





— n 











لتفدير النموذج «VAR‏ نطبق oly да L‏ الصغرى العادية على كل معادلة. QUE‏ 
النموذج الأمثل بالاستعانة بالمعيارين Akaike‏ و Schwarz‏ من أحل رتبة (درحة) تتغير 
من 0 إلى 3« فاقتراح درحات SÍ‏ يؤدي إلى فقدان عدة مشاهدات وكما نعلم» эде‏ 
المشاهدات في هذه السلاسل صغير. قدرنا ثلاث نماذج مختلفة واحترنا نموذج VAR(1)‏ 
АА‏ يصغر المعيارين AIC‏ و Schwarz‏ استعملنا لهذا الغرض .RATS 5.04 ¿= y‏ 

نقوم إذن بتطبيق اخحتبار Johansen‏ على نموذج VAR(1)‏ تحت فرضيتين: 

الفرضية الأولى: وحود حد ثابت في العلاقة طويلة المدى وليس في المعطيات (بدون 
اتحاه عام تحديدي) 

نختبر الفرضية التالية: رتبة المصفوفة л‏ تساوي Ra‏ (0 -م7)» أي H,:r=0‏ ضد 
لفرضية 0 .H :r>‏ 
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القيم الذاتية الثلاثة للمصفوفة л‏ المقدرة بطريقة المعقولية العظمى هي: 0.605 = ,1 ؛ 


20257 ,4+ 4,=0.139. 8 هذه cnt Wi‏ إحصائية 
k‏ 
Apae =-T Y 1n)1- A) Johansen‏ من أحل 0= 7 . لدينا: 
i=r+l‏ 
Apae = -T x [In - 4) + In(1 - 2,) + In(1 - A,)]‏ 


Аг = ~28 x [0.928 + 0.297 + 0.150] = 38.50 


trace 


القيم الحرحة تساوي 34.31 عند مستوى معنوية %5 و 41.07 عند %1. نرفض ОУ‏ 
الفرضية Н,‏ رتبة المصفوفة لا تساوي الصفر وهذا يعني أن السلاسل غير مستقرة. 

نختبر الفرضية ДЙ‏ ,22 المصفوفة Z‏ تساوي 1 (ral)‏ أي Hyir=l‏ ضد 
الفرضية 1< H ir‏ . لدينا: 


A = T x [Ind - 4,) + nd — 2,)] 


trace 


Apae = —28 x [0.297 + 0.150] = 12.51 


trace 


القيم الحرحة تساوي 19.96 عند مستوى معنوية %5 و 24.60 عند %1. إذن لا يمكن 


رفض الفرضية $H,‏ نعتبر أن xr,‏ المصفوفة تساوي 1 Mas‏ يعني قبول فرضية علاقة 





„9 д2 LS 
المدى وي المعطيات‎ ab gb الفرضية الثانية: وحود حد ثابت في العلاقة‎ 
تظهر النتائج كما يلي:‎ 
نتائج الاحتبار‎ (бу الحدول‎ 
عند‎ ix hl لقيمة الذاتية 4 القيمة الحرحة عند | القيمة‎ 
%1 %5 trace 
35.65 29.68 37.388 0.603 
20.04 15.41 11.469 0.229 
6.65 3.76 4.175 0.138 

















=306= 





من خلال النتائج المبينة في الجدول» نلاحظ أن ,45 المصفوفة л‏ لا تساوي الصفر 
(السطر الأول) ولكن من جهة أخرى ХАУ‏ رفض الفرضية ,11 لا عند مستوى معنوية 
5 ولا عند %1 (السطر الثاني)» في هذه الحالة رتبة المصفوفة تساوي 1. هناك علاقة 
وحيدة محققة للتكامل المشترك. 

ووفقا للنتائج المتحصل عليهاء نقوم بتقدير نموذج تصحيح الخطأ VECM >л‏ في 
كلتا الحالتين (بوجود ثابتة في المعطيات أو (gt‏ وفي JE‏ وجود علاقة وحيدة للتكامل 
المشترك. 

لقد تم رفض الصيغة الأولى (الفرضية الأولى) لنموذج VECM‏ باعتبار أن الحدود 
الثابتة للمعادلات الثلاثة ليست Ú‏ معنوية إحصائية وعليه التقدير النهائي لهذا النموذج 
على 28 مشاهدة يعرف كما يلي: 


VY, = -0.85 x (Yı = 0.871, - 0.S4Y, +12.92) 
(2.64) (8.9) (7.1) (4.19) 


+0.77УҮ, , -0.71VY,, - 0.26VY,, | 
(2.82) (2.61) (1.07) 

VY, = 0.32 x (У, , —0.87Y,,_, – 0.547, , + 12.92) 

(1.18) (8.9) (7.1) (4.19) 


+0.10VY,,, —0.34VY,, , –0.08УҮ, 

(0.43) (1.44) (0.39) 
VY,, = 0.0089 x (У, , – 0.877, , - 0.54Y,, | +12.92) 
(0.03) (8.9) (7.1) (4.19) 


+0.53VY,_, - 0.46VY,, | -0.25VY,, , 
(2.16) (1.86) (1.13) 
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نلاحظ في المعادلة الأولى of‏ المعامل الذي يعبر عن قوة у= J) CAL‏ £( نحو التوازن 
طويل المدى معنويا سالب ولمعاملات العلاقة طويلة المدى معنوية إحصائية» فهي تختلف 
كلها معنويا عن الصفرء أما في المعادلتين الأخيرتين هناك بعض المعاملات التي ليست ها 
معنوية إحصائية» فهذه الأخيرة لا تؤثر بشكل أو آخر على المعنوية сӛзі WS)‏ 
.VECM‏ 

تخضع بواقي التقدير لكل معادلة لسيرورة التشويش الأبيض أي تتميز بالاستقرار طبقا 
لإحصائية :Ljung-Box‏ 


Ljung-Box احتبار‎ йз :)7( الجدول‎ 














الإحصائية О(12)‏ الاحتمالات الحرحة 
المعادلة الأولى 5.87 0.92 
المعادلة الثانية 4.60 0.97 
المعادلة الثالثة 5.99 0.92 

















تبقى إحصائيات Ljung-Box‏ أقل LE‏ من القيمة А» А)‏ لتوزيع y?‏ باعتبار أن 
الاحتمالات الحرجة أكبر LE‏ من 0.05 وعليه نقبل الفرضية ,28 . بمكن القول في الأخير 


أن صيغة VECM‏ مقبولة وصحيحة. 
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ARCH galgi 
وتطبيقاذها الماليه‎ 


“<310- 


ARCH gale‏ وتطبيقاتها المالية 


تطرقنا في الفصل poll‏ إلى ake‏ النماذج الخطية للسلاسل الزمنية التي سامت 
بدور كبير في نمذجة الكثير من الظواهر الاقتصادية» واستطاعت أن Да?‏ لعدة نظريات 
صورة رياضية تُساعد على التنبؤ بالقيم المستقبلية. إلا أن ما deg‏ على هذه الصيغ الخطية 
Ul‏ لا تستطيع أن تُتَرحم الصفة الحركية oid‏ الظواهرء وهذا ما أدى إلى عرقلة تطور عدة 
حوانب النمذحة في السلاسل الزمنية» ففرضية الخطية التي تتصف بما هذه النماذج تستلزم 
أن تتميز المكونات الزمنية بوقت oly‏ إضافة إلى ذلك أن ثبات السيرورة ARMA‏ لا 
يسمح بأحذ الميكانيزمات غير المتناظرة بعين الاعتبار» Lal‏ فيما بخص نموذج الانحدار الذاتي 
cAR(p)‏ فهو Là)‏ القيمة الحالية للسلسلة بدلالة القيم الماضية» ومن ثم لا يستغل استغلالا 
كاملا للمعلومات الموحودة في السلسلة. في سنة 1982( اقترح )1982( Engle‏ نموذجا 
غير حطي» يعبر عن الانحدار GLU‏ الذي يتضمن تباينا شرطيا غير متجانس باستعمال 
معلومات سابقة» يسمى بنموذج ARCH‏ 

وفي هذا الفصل سنلقي الضوء على pal‏ نماذج ARCH‏ و سنرى مدى | Lee‏ في 
ыш)‏ بالقيم المستقبلية» والصيغ الحديثة النابحة منها. 
1. مفاهيم أساسية 

إن دور صفة "عدم التأكد" في تحديد => ¿S‏ سلوك مختلف المتغيرات الاقتصادية 
الحديثة» dole‏ في المسائل fee АЈ‏ النظريات الاقتصادية القياسية aba‏ قدرا من 
الأهيةء ым‏ باستخدام المتوسط الشرطي بدلا من المتوسط غير الشرطي في نماذج 
CARMA‏ هذه الصفة الإضافية من ELA‏ أن pals‏ في تحسين التنبؤات АДЫ‏ عن هذه 
النماذج المختلطة» وللتفرقة بين هذين المفهومين» نعتبر السيرورة التالية: 


AR(): Y.= بام‎ +2, 


“all 


حيث E,‏ هو تشويش أبيض و المتوسط (التوة ع) الش رطي يعط ى بالعلاة AY. à‏ 
E(Y, У.) =‏ | بينما يكون المتوسط غير الشرطي معدوما. 
بعد ذلك تطورت هذه الفكرة لتشمل العزوم من الدرجة الثانية» حيث أشار Engle‏ 
سنة 1982 إلى أهمية استعمال مفهوم التباين الشرطي بدلا من التباين غير الشرطي في 
تحسين القيم التنبؤية» لأنه بينما يبقى هذا الأحير ثابتا بتغير الزمن» OB‏ التباين الشرطي 
يمكن أن يترحم العلاقة بين المشاهدة CY,‏ والمشاهدات السابقة зр У,‏ أحذنا المثال 
السابق» يكون التباين الشرطي للسيروة AR(1)‏ من الشكل: 
p) = ЕУ, = E(Y,/Y, ,.Y, P [Lg sse)‏ و var(Y, |Y,‏ 
Las‏ يكون النباين غير الشرطي كما يلي: var(Y,)=02/(1-9?)‏ 
كل هذه المبادئ كانت بساطا يفرش لصياغة النماذج ARCH‏ وهي نماذج انحدار 
ذاتي ذات تباين شرطي غير متجانس. حيث أراد )1982( Engle‏ من МУ‏ سد النقص 
الذي كانت تعاني منه نماذج ARMA‏ السابقة» حاصة قي السلاسل QU‏ التي ex‏ 
ب سرعة التقلبات The volatility‏ المرتبطة بالزمن. 
1.1 مشكل عدم تجانس تباينات الأخطاء :Heteroscedasticity Problem‏ 
إن معظم النماذج الكلاسيكية التي تطرقنا Led)‏ في الفصول السابقة» ترتكز على فكرة 
أساسية تتمثل في أن متوسط الأخطاء معدوم و تباينها ثابت مع تغير الزمن وأنما مستقلة 
عن بعضها البعض أي: 
E(e,)=0 Wal gm‏ 
Var(e,)= E(g2)=o ?  ,Vt=l,.....,T‏ 
Cov(g,,g,)= E(ee,) -0 , Vt*t tf =1..,T‏ 
وبإسقاط هذه الفرضيات OB‏ تقدير مصفوفة التباين والتباين المشترك يصبح صعباء OY‏ 
الأخطاء ستكون غير متجانسة ومترابطة فيما بينهاء Le‏ يقلل من alé‏ النماذج المقدرة. و 


<212- 


في هذا الإطار كانت هناك العديد من الأعمال المقدمة والحلول المقترحة حول مصفوفة 
التباين المستحدثة» أدت بدورها إلى جملة من التساؤلات» من Les‏ 

Ф‏ كيف نبني نموذحا رياضيا يسمح بدراسة الشكل المقترح؟. 

d‏ كيف نقوم بتقدير معالم هذا النموذج؟. 

ф‏ كيف نكتشف وحود شكل معين؟. 

إن التفكير البسيط he‏ إلى تكبير حجم العينة T‏ عند تقدير مصفوفة التباين liag‏ من 
أجل الحصول على تقديرات متقاربة» غير أن هذه الطريقة لا تحل المشكلة إلا بصفة Ag jor‏ 
uS das‏ تؤدي إلى تكبير عدد المعالم المقدرة» من أحل ذلك اقترح الباحثون جملة من 
الأفكار» ليكن على سبيل JEM‏ نموذج الانحدار ARC) GIL‏ المعرف بالشكل 2 


€, = рё, 1 + А, 


о, 0 0 
cioe 0 
E(uu')- ` Ч У, š تشويشا أبيض:‎ Es и, حيث‎ 
0 0 o. 


في هذا ЫЙ‏ من النماذج تأحذ مصفوفة التباين-التباين المشترك ل . ع شكلا خاصا: 








| Ele?) E(é,é,) pee Eleg; ) UC E(s,e,)| 
Elese.) (з) Е Elc,¢,) и Безеу) 
0= me) Een) } Hee) : Ees) 
ale) Жз) » Bee.) ч zle?) | 





1- Terreza and Zatout, p. 39. 
2- Johnston (1988), Tome 2, p. 362. 


I 


JEG 4‏ ۴= 1: العناصر القطرية كلها متساوية: 

Ele? )= aus = Hez)= oio 17; 
reo sl كلها متساوية لعدد أسي متة‎ a, ball العناصر غير‎ iru! JE في‎ à 

E(¢,é,4)= p'o; 

نلاحظ أن في US‏ الحالتين من أحل أخطاء مرتبطة من الشكل ¿AR(1)‏ يكفي أن 
نقدر المعلمتين о?‏ و cp‏ فمن بين أهم أسباب وحود عدم تحانس التباين قي السلسلة» 
هو الحالة التي تكون المشاهدات في شكل مجموعات غير متجانسة» فعلى سبيل SA JUN‏ 
الإنفاق الأسري يوحه عادة إلى السلع الضرورية عند الأسر ضعيفة الدحل» في حين أن 
الأسر الغنية سيكون توزيع نفقاتما متذبذبا بين السلع الكمالية ذات السعر المرتفع والسلع 
الضرورية Le‏ يؤدي إلى مشكلة عدم تحانس التباين في المعطيات المجمعة (من حيث أن 

تباينات الأخطاء التابعة للمجموعة الأولى أكبر نسبيا Le‏ هي عليه في asus де yes‏ 


لحل مشكلة عدم تحانس تباين الأخطاء с‏ عدة أفكار وحلول» ترتكز في 
معظمها على إيجاد تباين يتطور مع الزمن» ومن بينها إدخال متغيرات جديدة ей X,‏ 
هذا التطورء إضافة إلى ذلك كون التباين ثابتا ي كل مجموعة أو deg gad‏ التباين أو 
الانحراف المعياري كأنه دالة abe‏ لمتغيرات =\ de‏ ويفترض هنا أن المتغير الداحلي يكون 
مستقلا عن تغير التباين. 


ومن خلال دراسة لمعدلات التضخم في المملكة المتحدة سنة 21.1982 .رح Engle‏ 
)1982( استخدام المتغيرة العشوائية لتفسير عدم التجانس الشرطي» liag‏ ما تمخض عنه ما 
يسمى بنماذج الانحدار الذاتي ذات التباين الشرطي غير المتجانس -ARCH‏ 


1- Pindyck and Rubenfled (1981), p. 139. 
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1.. أثر استخدام التوزيع الشرطي على التوقع: 
لتحليل هذا ДУ!‏ ندرس كمثال حالة سيرورة ما ركوفية من الدرحة ТУІ‏ 
AR(1) : € =ñ, + H,‏ 

P(e, |s « t)» Ple, |e) 9 и, ~ N(0,0? ( حيث‎ 

بافتراض أن السيرورة مستقرة» أي: 1 > |,#|ء إذن: 


2 
5 0 
Blea © М(де,1.67) 2 ep 7 о 
1 


معنى هذا أن استخدام التوزيع الشرطي يمكن أن يحسن نوعية JUS‏ التوة ще‏ حي eL‏ 
aby‏ المتوسط cfe,‏ هذا من dga‏ ومن جهة أخرى أن الانحراف قد À š‏ م ن: 

-to db +—2 
1-0 

لكن الشيء الملاحظ أن ذاكرة السيرورة لا تظهر في انحراف التوة ع س وا TM‏ 
شرطيا أم СУ‏ أي أن قيم التباين غير مرتبطة بالقيم السابقة للسيرورة وعليه لا يوج د أي 
تحسن في حدود Jut‏ التوقع. من هنا تظهر أهمية التعديلات التي ‘Engle (1982) L 4 el‏ 
حيث قدم نموذج التباين العشوائي بطريقة داخلية. كما قام بإدراج المشاهدات الس ابقة 
للسيرورة في شكل انحدار ذاتي لمربعات الأخطاء. 


2. التحاليل النظرية حول نماذج ARCH/GARCH‏ 





1.2. صياغة نموذج ARCH(p)‏ و خصائصه: 


= رف الس يرورة "Autoregressive Conditional Heteroscedastic " ARCH‏ 
كتشويش أبيض يخضع للتوزيع الطبيعي ,7 مضروبة من أحل كل فترة & تغير عش وائي 
hi?‏ الذي يرتبط حطيا بالقيم الماضية للسيرورة: 


1- Hamidi, Khenouse and Zatout (1998). 
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€, — 1], x. 
p 
h, =a) + aer, 
i-l 
n, > N(0,) 
والتوزيع الشرطي‎ г يمكن التعبير عن ,م بدلالة ,1« كمية المعلومات المتاحة في الفترة‎ 


: ۸, hd ,م طبيعي مركز ذي‎ l 
E(6,|1,,)=0 


var(é, 1,4) = h, 


إضافة إلى AUS‏ يمكن صياغة 2م على شكل سيرورة ARC)‏ نضع: 


у,- ë; =H, 
p 
h, =@ + ae. مع:‎ 
i=l 
2 ы n 
82 =а +> del, +V, أي:‎ 
i=l 


See‏ . ,۷ متوسط و تباین مشترك معدوم ولكن تباین غير ثابت. 
يمكن الحصول على نموذج الانحدار ARCH‏ و ذلك بافتراض أن متوسط ,م à ¿JS‏ 
حطية للمتغيرات الخارجية و الداخلية المدرحة في شعاع المعلومات , ,7 مضروبا بش عاع 

—NO BR.)‏ ملاع 

h, Е AC ss ill P G) 

7], =€, -x,8 
تملك هذه العبارة خصائص مهمة في التطبيقات القياسية و ذلك باعتبار أن "عدم‎ 
يتغير بتغير الفترات و ليس فقط مع أفق التنبؤ و الأحطاء العشوائية‎ ЫШ المتعلق‎ "АСЫ 
. تتجمع عادة على شكل أخطاء مرتفعة متبوعة بأخطاء ضعيفة. إن الصيغة الرياضية ل‎ 
تسمح بالأحذ بعين الاعتبار هذه‎ ALLI حيث التباين يرتبط بالزمن 4 الأحطاء‎ «ARCH 
ما يسمى بالصمود‎ Азы الظاهرة. إذا كانت المعاملات .م كلها موحبة و كبيرة نسبياء‎ 
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"Persistence '‏ على مستوى التقلبات c Volatility‏ نشاهد إذن فترات تطاير قوية 
تتبعها فترات تطاير ضعيفة. 

إضافة إلى ذلك» إذا كنا في النظرية المالية أو النقدية» نشير هنا إلى МА‏ نمذجة 
bile ARCH‏ السندات مثلا هي دوال لمتوسط و تباين المردودية. كل تعديل للطلب 
على السند يحب أن يكون مرتبطا بتغيرات المتوسطات و التباينات المتوقعة للمردودية» ففي 
هذه الحالة عندما يتبع المتوسط نموذج انحدار gole‏ يكون التباين ثابتا و هذا ما يتناقض 
مع هذه الحالة. 

يسمح هذا النوع من النماذج بنمذحة حركية (أو ديناميكية) للتطاير و يوفق بين 
الح xS‏ الاحتمالية و التمثيل الميكلي للظاهرة المدروسة و يساعدنا على تحليل жы‏ 
الأصول AJU‏ 

لكي يكون التباين الشرطي )1,1| varle,‏ موجبا و محدودا (أقل من (oo‏ فينبغي أن 
تكون الشروط التالية على المعالم محققة: 

dede 2 asin م‎ >0 


p 
> d <1 
i=1 


يعرف مؤشر Kurtosis‏ على أنه نسبة العزم الم ركز من الدرحة 4 على مربع العزم 
الم ركز من الدرحة 2 في حالة cARCH(1)‏ لدينا: 
__E(e;) 31-02)‏ 
[E(e7)P | 1-3aj‏ 





المقدار K‏ أكبر تماما من 3 و هذا ما نلاحظه dele‏ في السلاسل الزمنية المالية حيث 
Lil‏ تحتوي على شكل توزيع مفلطح أي أكثر Re‏ من التوزيع الطبيعي و هذا هو حال 
السيرورة ARCH‏ التي ها توزيع مفلطح ."Leptokurtic distribution"‏ 
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مثال 21 


نقوم بعملية محاكاة للسيرورة ARCH‏ التالية (اصطناع سلسلة تتبع سيرورة (ARCH‏ 


є, =m x14 0.652, 


نستخدم + 2⁄2 5.0 Eviews‏ حاكاة السيرورة مع 1000= :T‏ 


CREATE U 1000 

СЕМЕН =0 

СЕМЕ Н = 1+0.6*U(-1)*UC- 1H) 
СЕМЕ EPS = SQR(H)*U 




































































. الشكل رقم (2: غاكاة الباين الشرطي 
E а СА‏ 

| О 

WAI N| . ا‎ 




















=318= 


الشكل رقم )3( : توزيع Жу‏ التقدير 





160 
Series: EPS 
Sample 1 1000 
Observations 1000 

120 | 
Mean -0.045810 
Median -0.009909 
Maximum 5.362981 


80 | 


с> 


Міпітит -8.265671 
Std. Dev. 1.493371 


Skewness -0.313221 
40 | Kurtosis 4.839246 
| | Jarque-Bera 157.3022 
Probability 0.000000 
0 _ -UE al lı. = 
4 2 0 2 4 


c 

















Бе жен Теп БЕН Тн EE PS EE PO Ең D ЖЕН ER EE дей 
8 6 


نلاحظ من خلال الشكلين )1( و )2( أن الأحطاء العشوائية و التباين ليست ثابتة بل 
تتغير بتغير الزمن» فتغيرات ail‏ تعرف مراحل استقرار متبوعة بفترات تباين أكثر ارتفاعا 
كما نلاحظ أيضا من خلال الشكل )3( of‏ معامل LE „ST Kurtosis‏ من 3 و هذا يعني 
أن للسيرورة ARCH‏ توزيع مفلطح ."Leptokurtic distribution"‏ 
للأحذ ¿ss‏ الاعتبار حركية التباين الشرطي للأخط csl‏ عم + )1986( Bollerslev‏ 
نمذحة سرعة التقلبات الشرطية Conditional Volatility‏ ويسمى هذا النوع من النماذج 
Generalized Autoregressive Conditional " GARCH(p,q) QR‏ 
"Heteroscedastic‏ و الذي يكتب رياضيا كما يلى: 
Y =Xp+e |‏ 
E, =n xh” , m-N(04)‏ 
h, = var(e, | T.) = G, + das?) + S Bh,‏ 
i =1‏ 
ا ,20,2 ,&,0> & 
إن السيرورة GARCH(p,q)‏ هي سيرورة ARCH‏ من الدرجة (الرتبة) соо‏ حيث أن 
المعالم تتناقص بوتيرة هندسية. تعتبر هذه السيرورة حلا بديلاء تحتفظ ببنية تباطؤ أكثر 


== 


بساطة و يعطي ذاكرة أكبر. يمكن أيضا صياغة هذه السيرورة على شكل 7356 ARMA‏ 
الكلاسيكي» فهي كتابة أكثر استعمالا لمعالجة مشكل الاستقرارية. ليكن h,‏ — 2م = (v,‏ 
المعادلة تصبح: 


p q 
h, =a, + ae}, +> Bh, =a, + a(L)e? + B(L)h, 
i=l j=l 
11-000) – BL) Je? = a, +[ - BD), ومنه:‎ 
على مربع‎ ARMA(max(p,q),q) بصيغة‎ GARCH كنتيجة لذلك» يمكن كتابة نموذج‎ 
LOS الأحطاء ,ع . تكون هذه السيرورة مستقرة "بصفة ضعيفة" إذا‎ 
p q 
a()+0()= Уо, + В, «1 
i=l j=l 
:ARCH/GARCH ç 356 اختبار‎ .2.2 
و لنفترض أن البواقي تخضع للسيرورة‎ ۲= X8+: ليكن النموذج الكلاسيكي‎ 
p 
يكون التباين الشرطي‎ h, =», eM as, مع‎ e, =7, xh ee ARCH 
i=1 
I] عكس ذلك‎ . ٨1, :» = للأحطاء متجانسا إذا تحققت الفرضية 0 = ,به =... = يه‎ 
فهذا يعني أن التباين الشرطي للأخطاء غير ثابت‎ LUIS تنعدم‎ Ya, كانت المعاملات‎ 
poem» التي ينبغي تحديد‎ ARCH(p) والأخطاء العشوائية تتبع نموذج‎ 
LM يرتكز الاختبار إما على اختبار فيشر الكلاسيكي أو اختبار مضاعف لاغرانج‎ 
لتطبيق هذا الاختبار» لا بد أولا من حساب بواقي تقدير النموذج العام الكلاسيكي أو‎ 
ثم حساب مربعات البواقي 27 وبعد ذلك القيام بتقدير انحدار 27م‎ 2, «АКМА غوذج‎ 








Р £ 

على مربعات البواقي في الفترات السابقة» أي ,2 a + Уо,‏ = 2. نحسب معامل 
i=l‏ 

التحديد R^‏ الخاص بالمعادلة الأحيرة ليتم بعد ذلك حساب إحصائية مضاعف LEY‏ 


LM = Tx R°‏ (مع T‏ عدد المشاهدات) الذي يخضع لتوزيع Y^‏ بدرجة حرية p‏ و نسبة 
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معنوية ». إذا كان ¿LM > gp)‏ نرفض الفرضية Ho‏ أي نعتبر أنه об‏ قبول 
.ARCH(p)‏ 

هناك 32 أحرى تتمثل في التمثيل البياني لدالة الارتباط الذاتي لمربعات البواقي. I]‏ 
كانت بعض (أو معظم) معاملات الارتباط ЗЫЛ‏ تختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 
ul) ©‏ إذا كانت سلسلة مربعات البواقي غير مستقرة)» فإنه يمكن قبول فرضية عدم 
تحانس التباين الشرطي cole SU‏ أي أن الظاهرة المالية تخضع للسيرورة .ARCH‏ نستعمل 
في هذا الصدد إحصائية Ljung-Box‏ التي تم التطرق إليها في الفصل السادس. 


oS‏ أيضا احتبار نموذج ARCH‏ ضد «САКСН А‏ أي نختبر فرض ية الع .دم 








cdl B ed من‎ аЙ, 20 الفرضية البديلة‎ we H قر‎ =f, لصح‎ =0 

A 2 q A 

h, =ĉ, + âe +> 8h. à الخاص بالمعادل‎ R^ معامل التحديد‎ OLS نقوم‎ 
i=l j=l 


ونقارن إحصائية مضاعف لاغرانج بالقيمة الحرحة لتوزيع ”بر بدرحة حرية 4. إذا كانت 
هذه الإحصائية أكبر تماما من القيمة المحدولة لهذا التوزيع» Op‏ الأخطاء تخضع لنم وذج 
GARCH(p.q)‏ وينبغي في هذه الحالة تحديد م و q‏ بتصغير معيار AIC‏ أو .Schwarz‏ 
هناك اختبار آخر مكافئ لاختبار LM‏ يرتكز على مقارنة نسبة المعقولية للنموذج المقيد 
ARCH(p)‏ و غير 51 .GARCH(pq)‏ إذا كانت القيود os‏ 
gu МӘД = В, =....=8,=0‏ أن ,1,<1 L. Ge‏ هي А‏ المعقولية cope‏ 
غير المقيد و L‏ للنموذج QM‏ أي أن 1> L/L,‏ أو بشكله اللوغاريتمي 
Д, -InL,, > 0‏ الفرق بين لوغاريتمات ШЫЛ‏ ينبغي أن يكون معنويا سالبا. نقوم 
بحساب الإحصائية LR=-2(mL -InL,,)‏ التي تخضع لتوزيع X^‏ بدرحة حرية q‏ و 
التي даў‏ عن عدد القيود. إضافة إلى ذلك» إذا كان LR‏ أكبر من القيمة المحدولة لتوزيع 
بر بنسبة معنوية а‏ و درحة حرية eq‏ نرفض الفرضية Hy‏ أي أن القيود ليست محققة 


و بعبارة أخحرى نقبل النموذج .GARCH(p,q)‏ 








=321= 


3 التقدير والتنبؤ 

هناك ثلاث طرق رئيسية لتقدير النماذج ذات أخطاء تتميز بخاصية عدم تحانس التباين 
الشرطي» ينتج عنها ثلاث أنواع من المقدرات هي: 

** مقدرات من 48 المعقولية العظمى Maximum Likelihood (MLE)‏ 

Estimators 
Pseudo-Maximum Likelihood à العظم ی الزائف‎ a للمعقولي‎ oli مق‎ 4 
Estimators (Pseudo-MLE) 
Generalized Least Squares Method (GLS) مقدرات عن طريق مرحلتين‎ % 


<¿ تمثيل معظم ARCH gòl‏ بالشكل التالي.في هذا الإطار deb‏ النموذج المقدم 
من طرف )1992( Gouriéroux‏ : 
E(Y, |Y, ,,X,)= m, ,,X,,0) = т,(Ө)‏ 
var(Y, |¥..X,)=h,(¥,.,X,,0) =h, (0)‏ 
حيث Ө‏ هي مجموعة المعالم الداحلة في صيغة كل من Lu gill‏ الشرطي والتباين الشرطي. 
سنحاول es‏ بشكا موازي طريقة تقدير المعقولية العظمى ML‏ تحت فرضية التوزيع 
الشرطي | pus‏ للبواقي» مع طريقة Pseudo-ML‏ « حيث Аё‏ في الحالتين أن dis‏ 
المعقولية сыза! ١‏ المعرفة للمقدرين (Pseudo-ML: ML)‏ هي نفسهاء فلوغاريتم دالة 
المعقولية العظمى» الموافقة لعينة متكونة من T‏ مشاهدة (Mr)‏ من CAV,‏ 
فرضية القانون الشرطي ЕКЕН‏ من الشكل: 
y -т,(0)|‏ 1 
Д0)‏ 241 
حيث )0( hp,‏ تمثل التباين الشرطي. 
بتطبيق هذه الصيغة في حالة نموذج انحدار خطي بسيط ذي :ARCH Ш»‏ 


7 Пе 
log L(6) = ~ 5 log(2z) - È log h, (0) – 
1=1 
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Y, = ВХ, +=, 
ё, = nh ^ (0) و‎ T," N.i.d(0,1) 
Ele, | 4,1 ) - 0 


р 
var(e, | 42,1 ) - a + > ee 


3 هذه الحالة: 
E(Y, | Y, ,, X,) - m (0) = AX,‏ 
var(Y, | Y, ,,Х,)= (0) =a, + Ya!‏ 
i-l‏ 
مع: (В,а,44,...а,)е RIY‏ = 


إذن لوغاريتم دالة المعقولية العظمى تكتب: 
log L(8) = -< legs) = DUC % Уау - fx, , j‏ 


i=l 


1 
(r, - x, Y bit - BX) |‏ 
إن المقدرات ML‏ (أو (Pseudo-ML‏ تحت فرضية التوزيع الطبيعي» نرمز Ú‏ © حيث 
Oe R'‏ تحقق في lt‏ نظام غير حطي يتكون من k‏ معادلة: 





Clog L(A) 2p 
08 | 
(a 
Əlog L(0) - гт MO) 1 AOI Oh, (0) 
00 |, 24600) 00 |, 24 кд) 901; 














ly, -m (ôl oh, (ө) 
22 h, (0) 00 





0-0 
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إن هذا النظام يمكن أن يقسّم إلى نظامين جزئيين» حسب العام © الداحلة بشكل 
منفصل في صياغة المتوسط والتباين الشرطيين» كذلك إذا كان لدينا (a, p)‏ = حيث 
a‏ المعا d‏ التابعة للمتو سط الشرطي» Bs‏ للتباين الشرطي» فإك: 




















OlogL(m) _<.|Y,-m,(é) [êm (æ) 
да 0-0 0 1=1 h, (B) 00 а-а 

2700) RENI) „к=н д, (8) 
OB | 241,08) P l 25 MB) OB |, 








تحت عدة شروط وضوابط تعديليه نحد أن المقدر Pseudo-ML‏ متقارب وطبيعي: 


Te-a- 17")‏ 
أما مصفوفة التباين- التباين المشترك à UM‏ للمقدر Pseudo-ML‏ فإها жк‏ من 
حلال: 


д? log L(0) 
0600 


ene i 
I- E, : 
00 00 
I المتوسط المأحوذ حسب اختلاف القانون. في الحالة التطبيقية» المصفوفتان‎ R< Eg حيث‎ 
بالمتوسط التجريي (أو التقديري) والمعلم غير‎ Eg مباشرة باستبدال المتوسط‎ OA و ل‎ 
‘LA « "Asymptotic Estimator ` ô بالمقدر المتقار ب‎ Ө المعروف‎ 


on 








T. 2 
[m 29 log L(6) 
T^ 0000 





0-0 
Clog L(0) 
0-6 66 





1 7 
jz 1 УС 
TA 90 








0=0 


و التباين المقدر J‏ .0 يحقق: 


في حالة 7 = (Maximum Likelihood) J‏ تصبح مصفوفة التباين- التباين المشترك 
a Lal)‏ من الشكل: 
var|VT (ê -0}|= 7^‏ 
في حالة Ú ML‏ يكون OIG YL‏ فصل معالم المتوسط الشرطي والتباين الشرطي» نستطيع 
T‏ 
var (6 -6]- L S oh (0)‏ 


أن نبين: 
Е‏ 
Тт 2h? (Ê) 08 op "‏ 
يمكن أيضا تطبيق طريقة المربعات الصغرى المعممة لتقدير معام النموذج ARCH‏ نتبع 
الخطوات التالية: 
الخطوة الأولى: تقدير نموذج الانحدار الكلاسيكي & Y= XB‏ 


الخطوة الثانية: انطلاقا من بواقي التقدير cé,‏ نقدر ё, Lo Уа, +, PEESI‏ 


i=l 
(âo ÂÂ) الصغرى العادية» فنتتحصل على المعالم المقدرة‎ ole M بطريقة‎ 
А P 
h = Gy + ` , الخطوة الثالثة: نقوم بحساب التباين الشرطي انطلاقا من المعادلة‎ 


الخطوة الرابعة: نعيد تقدير شعاع المعالم В‏ بطريقة المربعات الصغرى العادية في النموذج 
الجديد: 














ү, 


ЖЕ. 
үй, Ah 











X 
+8 B, 


وهذا يعني أنه يتم إعادة تقدير المعالم بطريقة :GLS‏ 


AB=(X'Q IX) (X oy) 





أي يتعلق الأمر بانحدار مرحح (ذات أوزان) مع معامل الترحيح P‏ 
h,‏ 


dus © =diag(h,)‏ ذلك» يمكن تحسين „дё‏ المعاملات а,‏ بطريقة GLS‏ أي 
Qn)‏ €( )072 2( = 


925 


نشير هنا إلى أن تباين الأخطاء غير ثابت و محال الثقة ыш)‏ دالة لتطاير السلسلة في حد 
Se 1815‏ القول أن هذه الطريقة تعتبر سهلة الاستخدام ولكن أقل АЛА‏ من طريقة 
езе‏ 

أشار )1986( Weiss‏ إلى Jeol ААА‏ على التباين الشرطي تأثيرات إضافية 
Additional Effects‏ للمتغير LAM‏ حيث of‏ من خواص نمذحة LÍ GARCH‏ تسمح 
بإضافة هذه القوى سواء من خلال المتوسط الشرطي» أو من خلال التباين الشرطي» 
فمثلا يمكن UJ‏ أن نتصور نموذج ARMA‏ حيث يكون للتباين غير الشرطي Y. J‏ تأثير 

(LY, = AL)e, 

Ele, Lia s: 

e =1, xh” , п, ~ МОЈ) 


р 
h, = var(e, | L1) = Go + ae, +y [E (Y, PN Pen Vii 
i=] 
حيث يكتب النموذج‎ «ААКСН ШҰ ARMA وهذا يعني أنه يمكن دراسة نموذج‎ 
كما يلي:‎ ARMA-GARCH 


ЖЕУ, = e(L)e, 
ё, |8,4 n N(0, 5, ) 
р q 
h, =G +> aE +) ph 
i=l j=l 
бэй, G20 the, 30, 
ј 51.44 
فإن الطرق الممكنة لتقدير التباين الشرطي‎ Gouriéroux (1992) حسب ما أشار إليه‎ 
على عدم‎ à (Endogenous Variable) pu ثقة للمتغير‎ OVE ترتكز على اقتراح‎ 
وضع صفة الثبات مع الزمن للعزوم من الرتبة (الدرحة) 2. لهذا يمكن القول أن الفرق‎ 
يكمن في أن جال الثقة للأولى مبني على تباين‎ ARCH) ARMA الأساسي بين نمذحة‎ 
للبواقي.‎ GARCH-ARCH . + في نموذج ممثل‎ ол ثابت مع الزمن» وهذا مالا‎ 
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هناك طريقتان مختلفتان لتحليل هذا النموذج". تتمثل الأولى في الطرق الكلاسيكية في 
تقدير وتحليل السيرورة CARMA‏ أي كما لو أن لدينا معطيات ذات تباين bé‏ غير 
متجانس للأخطاء وتكون هنا مقدرات معاملات كثيرات الحدود م > Ө‏ متقاربة 


.(convergent)‏ في هذه Gb sel ALI‏ واحد «Y, . J‏ ونعنى به المتغيرات 


(Р 


O(L) 





التي OS‏ تحت شروط تعديلية غير متحيزة» حيث 


e 


б> EX &‏ -62. أما OYE‏ التنبؤ فهي: ]26+ hé) [ў‏ أثر 
i‏ 
مقدرات ó‏ و 6). 67 هو مقدر متقارب E (AY J‏ أي القيمة المتوسطة لسرعة 
التقلبات» وهي حالة خاصة مستقلة عن الفترة £ O S Ú ¿kul‏ لكل Ne‏ التنبؤ نفس 
الطول. UT‏ الثانية» فيمكن الأحذ بعين الاعتبار тан‏ تطور سرعة التقلبات وتطبيق 
خطوات التقدير المخصصة لنماذج LARCH‏ إذا كانت дф‏ تمثلان مقدري نموذحي 
الانحدار الذاتي والمتوسطات المتحركة (على الترتيب)» Ob‏ التنبؤ بأفق واحد ) Yos‏ يعطى 


كما يلي: 
Zu‏ 
D |.‏ 


تكون هذا الأحيرة تحت شروط تعديلية غير متحيزة. وفي هذه الحالة بحالات التنبؤ — 


~ 


| 

pe 
7 
bu 

is 


من العلاقة 1 LI‏ حيث h,‏ مقدر سرعة التقلبات (التباين الشرطى) في اللحظة 


#. إذن طول OVE‏ التنبؤ هنا مرتبط بالزمن 1. 


1- Droesbeke, Fichet and Tassi, p. 82. 
لدينا:‎ -2 


Ely, - £v, Iy.) = ete, = E | Ya P uv [o Е (var v) = EC) 


x i 


.020 


015- 


.010 4 


.005 4 


.000 J 


-.005 + 


-010- 


-.015 1 


مثال 2: 


لتكن سلسلة الرقم القياسي للأسعار في الولايات المتحدة الأمريكية التي تحتوي على 
2 مشاهدة. في هذا JEN‏ سنستخدم RATS 5.04 gtp‏ و 5.0 .Eviews‏ الشكل 


glu‏ التالي يظهر تطور هذه السلسلة: 


الشكل رقم (4): التمثيل البيانن لمستوى الرقم القياسي للأسعار 
(الأصلية و ذات الفروقات من الدرجة الأولى) 
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— PI 








نقوم أولا بدراسة استقرارية السلسلة. من خلال الشكل )5( يتبين UJ‏ أن هذه 
السلسلة PI‏ غير مستقرة OY‏ معاملات الارتباط GI‏ كلها تختلف معنويا عن الصفر 


1.96 1.96 
ا ما يقودنا إلى 
m ҮТ? УТ‏ 


بنسبة معنوية 0.05 أي Ul‏ تقع كلها حارج Je‏ الثقة | 


حساب الفروقات من الدرجة الأولى АЛУ DEPI‏ أيضا الشكل (ау‏ 


=328= 


الث 


бөлі :)5( رقم‎ 


البيا 


с 


с 


G‏ الارتباط الذاق 


والجزئي للسلسلة (الأصلية 


و ذات الفروقات من الدرجة الأولى (على التر 


“ 
ليبا‎ 
о 


( 


z|888888888888888855858888888888 
ETTI TE EERTE, 
1-35 
859959919889582 8 لاع مع‎ 8 5230 TE 


о оооооо о BERR‏ وو 


AC 


648 6586 285 2ه ح ع 3 ع و بم KNOCHOM OOP‏ 





es 
AEE FPE TEL ТЕТЕ: 
zg|88588888858858588585855885F3BBB 


воо шө юе» LZ L L L L LT LI 5 يم اع‎ 51014 5188581 





من الملاحظ أن السلسلة 


الجديد 


° 


لا تتذبذب حول و 


£ 


أي 


ما زالت 


«ке 


حساب الفروقات من الدرجة القاني Жі) D(DPD) à‏ الشكل 


мА للسلسلة‎ 


على مركبة ӘУ‏ العام. ففي هذه AL!‏ لا 


بد من نحو 


بل tle)‏ عرق عر 


يق 


.d-2 أى‎ 


! (6) 


الث 


)7( يظهر 


L‏ الذاق 


do و‎ 
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الشكل رقم (6): esa!‏ البياني للسلسلة المحولة D(D(PD‏ 
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الشكل رقم (7): التمثيل البياني لدالة الارتباط الذاقي و الجرئي 


Sample: 1 2 


Included observations: 210 


Autocorrelation 


Partial Correlation 





= 20> 


AC PAC 
1 -0.354 -0.354 
2 -0.088 -0.244 
3 0.081 -0.054 
4 0.026 0.025 
5 -0.067 -0.035 
Б -0.031 -0.075 
7 -0.010 -0.088 
8 0.068 0.022 
9 -0.088 -0.063 

10 0.029 -0.016 

11 -0.001 -0.032 

12 -0.047 -0.076 

13 0.044 -0.004 

14 -0.019 -0.025 

15 -0.015 -0.029 

16 0.018 -0.017 

17 -0.015 -0.029 

18 0.034 0.015 

19 -0.057 -0.053 

20 -0.001 -0.048 

21 0.041 -0.009 

22 -0.080 -0.085 

23 -0.016 -0.093 

24 0.140 0.080 

25 -0.018 0.078 

26 -0.057 -0.004 

27 0.012 -0.027 

28 0.122 0.101 

29 -0.146 -0.065 

30 0.054 0.033 


Q-Stat 


26.708 
28.360 
29.758 
29.908 
30.877 
31.083 
31.106 
32.113 
33.844 
34.036 
34.036 
34.526 
34.970 
35.054 
35.103 
35.178 
35.232 
35.496 
36.260 
36.260 
36.648 
38.181 
38.242 
42.938 
43.019 
43.801 
43.838 
47.453 
52.675 
53.387 


Prob 


0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.000 
0.001 
0.001 
0.001 
0.002 
0.004 
0.006 
0.008 
0.010 
0.014 
0.018 
0.017 
0.024 
0.010 
0.014 
0.016 
0.021 
0.012 
0.005 
0.005 


من خلال الشكل البياني الممثل أعلاه» يظهر جليا OF‏ معاملات الارتباط УАЙ‏ للسلسلة 
D(D(PT)‏ تساوي معنويا ай‏ أي تقع داحل جال الثقة» نستنتج من ذلك أن السلسلة 
مستقرة (درجة التفاضل تساوي 2 أي )12 ~ (PI‏ 

إن السلسلة المستقرة D(D(PD‏ تخضع لتوزيع غير طبيعي (إحصائية Jarque-Bera‏ أكبر 
تماما من القيمة الحرحة لتوزيع 77( ومعامل Skewness‏ في هذه الحالة سالب (ملتو نحو 
اليسار)» يدل على عدم تناظر التوزيع الاحتمالي ومعامل Kurtosis‏ أكبر LE‏ من 3 Bail)‏ 
الشكل رقم )8( فعدم التناظر يمكن أن يكون بسبب وجود بنية غير خطية في سلسلة 
الرقم القياسي للأسعار» فمثلا يمكن أن يكون السبب في وجود تباين شرطي غير متجانس 





(ARCH (تأثير‎ 
الشكل رقم (8): اختبار التوزيع الطبيعي‎ 
0 
Series: DDPI 
60 Sample 3 212 
Observations 210 
50 
Mean 1.64E-05 
40 Median 0.000108 
Maximum 0.011760 
30 Minimum -0.011760 
Std. Dev. 0.001945 
20 Skewness -0.253667 
Kurtosis 14.60806 
10 Jarque-Bera 9 
б Probability 0.000000 














-0.010 -0.005 0.000 0.005 0.010 


بالنظر إلى الشكل )7( نلاحظ of‏ معامل الارتباط (1)م يختلف Lane‏ عن الص à‏ 
(أي يقع خارج محال الثقة) ومن أحل 1< ۸ كل معاملات الارتباط الذاتي تنعدم معنوياء 
وهي الحالة التي توافق نموذج MAC)‏ كما نلاحظ أيضا of‏ معاملي الارتباط الحزئي r()‏ 
و )7(2 يختلفان معنويا عن الصفر ومن أجل 1< / كل معاملات الارتباط الجزئي تنعدم 
معنوياء وهي الحالة التي توافق نموذج -AR(2)‏ 
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وفقا oid‏ النقاط تكون الصيغة الرياضية المثلى للنموذجين المرشحين المعرفين للسلس AL‏ 
المستقرة من الشكل: 


ARIMA(0,2,1) : VY, = ó + )1+6 De, 
ARIMA(2,2,0):(1-4,L)VY, = +6, 


وبعد تقدير هذين النموذجين» يكون النموذج المحتار هو الذي يعطي أحسن توفية A‏ 


بين المعايير «Schwarz «Akaike‏ أي تصغير هذين المعيارين. 


الجدول (1): احتيار النموذج الأمثل 











AIC / Schwarz نوع النموذج المرشح معيار‎ 
-9.814 / -9.766 ARIMA(,2,1) 
-9.826 / -9.794 ARIMA(2,2,0) 














نلاحظ of‏ النموذج الأمثل الذي يعبر ST‏ عن تغيرات الرقم القياسي للأسعار هو 
ARIMA(2,2,0)¢ à sé‏ نتائج التقدير تظهر باستعمال بربحية RATS‏ 


boxjenk (noprint,ar=||1,2||,diff=2,span=4,ma=0) v / resids 


Box-Jenkins - Estimation by Gauss-Meuton 

Convergence in 2 Iterations. Final criterion was 0.0000000 < 0.0000100 
Dependent Variable Y 

Quarterly Data From 1945:01 To 1999:04 


Usable Observations 208 Degrees of Freedom 206 
Centered B**z 0.999971 R Bar *#2 0.999970 
Uncentered R**z 0.999992 T x 2 207.998 
Mean of Dependent Variable П.5350945529 
Std Error of Dependent Variable 0.3260929534 
Standard Error of Estimate 0.0017714179 
Sum af Squared Residuals 0,0006464118 
Durbin-Watson Statistic 2.016620 
0136-21 22.573872 
Significance Level af 0 0.93285454 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
FÉTRÉÉRÉERÉRÉ RER A EAE EE EE EE EE EE EE EE EEE REGRET RRR RRR EE ERE EE E 
1. anil} -D.445685880 0. 067880563 -6.58513 0, 00000000 
2. ARA} -0.246697565 0. 067679202 -3.64510 0.00033844 


ae 


نلاحظ of‏ للمعالم معنوية إحصائية بنسبة معنوية 0.05 باعتبار أن قيم ستيودنت بالقيمة 

المطلقة أكبر تماما من القيمة الحرحة للتوزيع الطبيعي» إضافة إلى ذلكء АШ‏ وذج ة درة 

تفسيرية عالية حدا. من خلال الشكل )9( نستنتج OF‏ سلسلة البواقي مستقرة حي ث أن 
А —1.96 +1.96 ;‏ : 

Old no is الثقة‎ Je [els تقع كلها‎ ЕР ӘУ معاملات‎ 
галы الال ا‎ 


هناك استقلالية تامة بين الأخطاءء إلا أن احتبار ARCH(1)‏ يظهر عدم 4 انس all‏ .اين 





الشرطي للأخطاء حيث of‏ إحصائية (LM 212.516) ARCH-LM‏ أكبر alë‏ ا م بن 
القيمة ابحدولة لتوزيع “بر بدرحة حرية 1» نرفض ОУ‏ فرضية محانس التباين الشرطي H,‏ 
Ма,‏ يعني أن البواقي تخضع لنموذج GARCH‏ الذي ينبغي أن نختبر معنويته الإحص ASL‏ 
لتكن النتائج التالية باستخدام RATS‏ 

set sur lag resids / = residsaill**z 

Set sur resids / = resida**z 

linregínoprint) sur resids fou 

fconstant Sur lag resids 

compute arch lm stat-snobs*irsquared 

display arch lm stat 

12.515680 

وكنتيجة UU‏ يتم 433 النموذج ARIMA(22,0-GARCH(LI)‏ باستخدام 
خوارزمية ВННН‏ (وهي إحدى الطرق التي تستخدم في النماذج غير الخطية بتعظيم 


لوغاريتم دالة المعقولية)» فنحصل على النتائج التالية المبينة في الجدول (2): 


الجدول (2): تقدير النموذج ARIMA(22,0)-GARCH(1,1)‏ 

















dud‏ القيم المقدرة إحصائية ستيودنت 
ó‏ 0.3858- 4.9703- 
ó,‏ 0.2142- 3.2432- 
д,‏ 0.1267 2.6353 
6 0.2172 2.5721 

















7333- 
































Ды‏ القيم المقدرة إحصائية ستيودنت 
d,‏ 0.0000019 587.8510 
m‏ 0.9999 
ya‏ رمات را DE‏ 0.00064 
إحصائية دربين-واتسون 2.0371 
دالة المعقولية المقدرة 1041.2977 
AIC / Schwarz‏ 9.7643- / 9.8599- 
إحصائية White‏ 0.0014 
إحصائية ARCH-LM‏ 0.1014 














من خلال النتائج المتحصل Lede‏ من الجدول )2( يمكن قبول النموذج المقترح 
وذلك للاعتبارات التالية: 

- لجميع AL‏ معنوية إحصائية» أي أنما تختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 
5.. نرفض H,‏ (قيم ستيودنت ST‏ تماما من القيمة الحرحة للتوزيع الطبيعي 
1.96(« 

САКОН gif le -‏ المقدران ду‏ و م oles‏ و أيضا 
1< 0.3439 = 0.2172 + 0.1267 = ,6 + ,© أي of‏ شرط الاستقرارية محقق. 

- للنموذج ARIMA-GARCH‏ قدرة تفسيرية عالية حدا )0.999 = ۸)» liag‏ 
ما نلاحظه من خلال تطابق السلسلة الأصلية مع تلك المقدرة (أنظر الشكل 
(Q)‏ 

- هناك استقلالية تامة بين بواقى التقدير من خلال نتيجة إحصائية دربين-واتسون 
الني تساوي 2.0371( 

pès -‏ إحصائية White‏ إلى أن التباين الحامشي لأخطاء النموذج ARIMA-‏ 
1 متجانس» حيث أن إحصائية LE Jf LM‏ من القيمة الحدولة لتوزيع 
“ير بدرحة حرية 8 

- التباين الشرطي oth‏ الأخطاء متجانس باعتبار أن إحصائية ARCH-LM‏ التي 


تساوي 0.1014 أقل تماما من القيمة المحدولة لتوزيع ”بر بدرحة حرية 1. يمكن 
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التأكد من ذلك من خلال dis‏ الارتباط الذاتي le À‏ البواقي (أنظر الشكل 
(11)). نلاحظ أن سلسلة مربعات البواقي مستقرة OV‏ كل معاملات الارتباط 
الذاتي تساوي معنويا الصفر أي تقع كلها داحل SLE‏ الثقة. 

الشكل رقم (9): السلسلة الأصلية و السلسلة المقدرة 
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الشكل رقم )10(: بواقي تقدير ?35 ARIMA(2,2,0)-GARCH(L,1) c‏ 
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— Residuals 








T32 


الشكل رقم (11): دالة الارتباط الذاتي و الجزئي لمربعات البواقي 


Sample: 1 2 
Included observations: 210 


Autocorrelation Partial Correlation AC РАС Q-Stat Prob 




















fi fi 1 0.022 0.022 0.1043 0.747 
qu qu 2-0.011 -0.011 0.1280 0.938 
if: fi 3 0.023 0.023 0.2393 0.971 
ft ft 4 -0.020 -0.021 0.3241 0.988 
id ft 5 -0.025 -0.023 0.4559 0.994 
ШЕ ДЕ Б -0.022 -0.022 0.5659 0.997 
ШЕ ШЕ 7 -0.016 -0.014 0.6186 0.999 
ШЕ ШЕ 8 -0.013 -0.012 0.6570 1.000 
il: ft 9 -0.019 -0.018 0.7344 1.000 
ДЕ ДЕ 10 -0.026 -0.026 0.8812 1.000 
id ]ا‎ 11 -0.028 -0.028 1.0512 1.000 
dq ШЕ 12 -0.014 -0.015 1.0983 1.000 
id ]ا‎ 13 -0.029 -0.030 1.2888 1.000 
ДЕ ДЕ 14 -0.030 -0.031 1.4887 1.000 
id ]ا‎ 15 -0.026 -0.028 1.5383 1.000 
ШЕ "li 16 -0.015 -0.018 1.6916 1.000 
id ]ا‎ 17 -0.025 -0.029 1.8339 1.000 
ft ДЕ 16 -0.024 -0.028 1.9685 1.000 
il: idi 19 -0.012 -0.018 2.0044 1.000 
IE "li 20 -0.031 -0.038 2.2302 1.000 
id UE 21 -0.028 -0.034 2.4103 1.000 
UE IE 22 -0.027 -0.035 2.5816 1.000 
ТЕ if 23 -0.028 -0.036 2.7643 1.000 
BE ШЕ 24 -0.005 -0.015 2.7703 1.000 
ft ft 25 -0.023 -0.034 2.8928 1.000 
UE IE 26 -0.033 -0.045 3.1563 1.000 
ft "l: 27 -0.014 -0.028 3.2038 1.000 
yt ШЕ 28 -0.004 -0.019 3.2082 1.000 
il: "l: 29 -0.021 -0.036 3.3161 1.000 
ft qu 30 -0.011 -0.028 3.3485 1.000 














بمكن تمثيل تغيرات التياين الشرطي بيانيا: 


23362 


الشكل رقم )12( : التمثيل البياني للتباين الشرطي 
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— Conditional Volatility 





АЙ‏ بينت دراسات كثيرة أن نمذحة ARCH‏ أو GARCH‏ تفترض وجود علاقة 
تربيعية بين الخطأ و التباين الشرطي. يمكن الأخذ هذه الصيغة في حالة ما إذا كانت 
للظواهر التي يتم تحليلها نفس الإشارة» فاحتيار الشكل التربيعي للتباين الشرطي له نتائج 
مهمة على المسار gj!‏ للسلسلة: 

توحد علاقة سالبة بين المردودية الحالية و المحطر المستقبلي» و هذا ما يطرح مشكل 
عدم الخطية. انخفاض في قيمة الأسهم يؤدي إلى ارتفاع نسبة الاستدانة متبوعا أيضا 
بارتفاع في Le‏ الإفلاس الذي يحدث بسبب تزايد في سرعة التقلبات المستقبلية» بحده 
يرتبط ارتباطا ЫШ‏ مع المردودية الحالية للسهم. هذا النوع من النماذج لا يمكن أن يتلاءم 
مع حركية هذه الظواهر OY АЈЫ‏ التباين الشرطي في هذه ШЫ!‏ لا يعتمد إلا على 
التباينات ومربعات sas NOE‏ في الفترات السابقة» ليس لإشارة المردودية أي تأثير على 
التقلبات Volatility‏ . إضافة إلى ذلك» القرارات المتخذة من طرف الوكلاء الاقتصاديين 
تعتمد على عدة متغيرات و نمذحة ARCH‏ لا تتم إلا بسلوك فردي لعدة أصول مالية. 
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4. النماذج المستحدثة عن الانحدار الذاتي ذات التباين الشرطي غير المتجانس 

يوحد عدة نماذج ظهرت كنتيجة للانتقادات التي وحهت إلى نموذج S ARCH‏ لل 
نموذج يبحث في الأخذ بعين الاعتبار حدث معين في السلاسل المالية أو يسمح А —l|‏ 
الظواهر الاقتصادية الكلية (قياس عدم التأكد في مسألة التضخم» دراسة FLT‏ دخحلات 
البنك المركزي....الخ). هذه النماذج لا تأحذ بعين الاعتبار فقط مدى بواقي ed‏ ط 
الشرطي» بل أيضا إشاراتا بإدحال آليات عدم التناظر. نذكر منها: 

Asymmetric ARCH ог ير )2 اظرة‎ è ARCH / GARCH c 36 . 4 

:GARCH Models 

إن من أهم المقاربات التي تغطي النماذج ARCH‏ غير الخطية تلك التي deb‏ في الحسبان 
الظواهر غير المتناظرة» وترتكز على فكرة بسيطة هي أن مفعول (تأثير) عدم تحانس التباين 
يختلف هنا حسب كون إشارة الخطأ السابق (موجبة أو (ЫМ‏ حيث дй‏ مجموعتين من 
هذه النماذج: Exponential Generalized AutoRegressive ЕСАКСН с>,‏ 
Conditional Heteroskedastic‏ التي اقترحها )1991( Nelson‏ حيث اهتم بالتطور غير 
المتناظر للتباين وتماذج Threshold AutoRegressive Conditional " TARCH‏ 
"heteroscedastic‏ أو ما يعرف بنماذج ARCH‏ ذات العتبة التي اقترحها Engle and‏ 
Bollerslev (1986)‏ في ».4 1991 Rabemananjara and Zakoian та>‏ هذه النماذج 
шы,‏ على تسميتها بنموذج Threshold Generalized " ТСАВСН‏ 


." AutoRegressive Conditional Heteroscedastic 
وفقط )15 كان:‎ 13] EARCH(p) توافق نموذج‎ в, نقول أن السيرورة‎ 





a Eln 





p 
logh, = o +> a don, + 7(7; )] 
і=1 


П: = Ski Ih; 
E(n,|1,)=0 


الحد غير ш‏ الذي Jeu‏ في هذا النموذج يتمثل في الدالة 
En,‏ - إن g(n,) = ón, + ym‏ التي تعبر عن سلسلة ذات توزيع متماثل و مستقل 








)) 
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iid‏ بمتوسط معدوم. الميزة الأساسية في هذا النموذج تتمثل في عدم وحود قيود عدم 
المساواة. باعتبار أن صياغة التباين الشرطي هي باللوغاريتم» المعالم о,‏ قد تكون А зл‏ 
أو سالبة. 


أما السيرورة EGARCH(p)‏ تكتب كما يلي: 








p q 
logh, = a, + >J alpn + (n, | = EQ, ; D] У B, logh,, 
i=l j=l 


يشير )1991( Nelson‏ إلى أن اختيار المتغيرات Т,‏ عوضا عن ;6 يسمح بالحصول 
على شروط استقرارية ضعيفة gls‏ فقط بكثير الحدود Ба)‏ 
يوحد وجه jb‏ من النماذج غير المتناظرة» تسمى بنموذج TARCH‏ ونموذج 
TGARCH‏ المقترحة من طرف )1991,1994( Zakoian‏ حيث الصيغة التربيعية تعوض 
بدالة حطية ب . 'قطعة" — كل قسم يرتبط بصدمات ها نفس الطبيعة — نما يسمح 
بالحصول على دوال مختلفة للتطاير الشرطي حسب الإشارة وقيم الصدمات. نقول أن 
السيرورة ,ع تحقق النموذج TGARCH(p.q)‏ إذا وفقط إذا كان: 
p p 1‏ 
Bh,‏ >+ بع he = Go + ae, - >a;‏ 
i=l i=l j=l‏ 
حيث ғ) =max(e,0)‏ و =min(g,0)‏ رم مع ,0> a, 20 caf 20, «a,‏ و 
Vj «Уі, (p, 29,‏ . 
ترتكز هذه العبارة على نمذحة الانحراف المعياري الشرطى. يمكن إزالة قيود الإشارة 
على المعالم Le‏ يسمح بالأحذ بعين الاعتبار ظواهر عدم التناظر» أثر صدمة , ,بم على 
التباين الشرطى يرتبط SAS‏ و إشارة هذه الصدمة. 
2.4. غاذج :GARCH-DLM 3 GARCH-M‏ 
إن تقييم المخطر يعتبر نقطة مهمة في الاقتصاد SU)‏ . فلقد أشار Engle, Lilien and‏ 
Robins (1987)‏ إلى أن طرق قياس المخطر و التنبؤ به غالبا ما تكون بسيطة و بالتالي فهي 
غير مناسبة لتحليل السلاسل المالية. من الواضح أن التعويض الذي يتحصل عليه الوكلاء 
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نتيجة امتلاكهم للأسهم يجب أيضا أن يتغير بتغير الفترات الزمنية» فلا بد إذن من الأحذ 
بالحسبان تغيرات А‏ بدلالة الزمن. 24= À = "ARCH-in-Mean" ARCH-M à‏ 
بعين الاعتبار هذه الظاهرة بإدخال التباين الشرطي في معادلة التوقع الشرطي» كل تغير في 
التباين الشرطي ينتج عنه تغير في المردودية المتوقعة للمحفظة. في à‏ .ذه الحال cd‏ التوة & 
الشرطي يرتبط بالتباين الشرطي الذي يصبح متغيرا مفسرا (مستقلا): 
Y, = XB + f(h)* &,‏ 
h, = z, + Ya,‏ 
iz‏ 
gen xh‏ 
في الواقع» التغيرات في التباين الشرطي مصحوب بتغير في التوقع الشرطي و عليه يمكن 
كتابة صيغة "GARCH-in-Mean' GARCH-M‏ كما يلي: 
h, =a. +Уағ?, + Bh,‏ 
ial =‏ 
اقترح )1990( Les sé Cocco and Paruolo‏ يأحذ بعين الاعتبار التزايد في A‏ .ات 
(الفروقات من الدرجة الأولى) الذي يؤثر على المتغير التابع (الظاهرة (ЫШ‏ يسمى А‏ ذا 
النوع من النماذج ب . Difference in Mean" GARCH-DM‏ ": 
بع + ), Y = XB + f(h, —h,‏ 
Сс‏ أيضا ادحال الآثار الماضية بمساعدة alla‏ كثير الحدود للتباطؤات. يسمى هذا 
النموذج ب . "Distributed Lag in Mean" GARCH-DLM‏ : 
بع ), Y, = XB + V(LY(h, —h,‏ 
GARCH c 34 .3.4‏ غير المستقرة IGARCH‏ و GARCH gòt‏ المتكاملة 
الكسرية: 
اقترح )1987( Engle and Bollerslev‏ نموذجا من نوع IGARCH‏ وهي متعلقة بحالة 
ple 255‏ وحدوي Unit Root‏ في سيرورة التباين الشرطي» لهذا تتميّز où‏ لما дО‏ 


صمود ف التباين liss «Persistence Effects‏ يعني أن كل صدمة على التباين الشرطي 
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SUI‏ سوف تنعكس على كل القيم المستقبلية المتوقعة. إن دراسة الاستقراراية (من الرتبة 
الثانية) لسيرورة GARCH‏ تقتضي Ob‏ يكون التباين غير الشرطي مستقل بشكل تقريي 
asymptotically‏ عن الزمن» يكتب النموذج على Жм!‏ التالي: 
h, =a, 223773 + Bh,‏ 
iz jal‏ 
مع: 0 > B, < 0, ‹1=1,....,р, «a, 20, «a;‏ تح / و كثير الحدود 


1- Ya yeu =0 
i=l 


Jjzl 
الوحدة.‎ US حذر حارج‎ шах(р,4)-4 و‎ Sate جذر‎ (d>0) d يحتوي على‎ 
مع‎ LIS و درجة‎ a, =0 إذا كانت‎ d السيرورة درحة تكامل في التباين تساوي‎ oih 
يشترط أن يكون:‎ IGARCH عام إذا كانت 0 > ره . في حالة وحود نموذج‎ el 


p q 
2,2; * >, =] 
i=l jj=1 


صدمة على التباين تنعكس على تنبؤات كل قيمها المستقبلية» دالة رد الفعل على 
التذبذبات تؤول إلى حد ثابت غير معدوم. 

هناك نوع آخر من السيرورات غير المستقرة» AMI les‏ ر < FIGARCH gòl‏ و 
HYGARCH‏ الذي يعتبر مزيج بين نموذج GARCH‏ و السيرورة الكسرية المتكاما JA‏ 
اقترح )1996( Baillie, Bollerslev and Mikkelsen‏ السيرورة FIGARCH‏ التي تمدخ 
فقط الحالة التي OS‏ فيها تناقص مع املات SN‏ اط عا ى à‏ كل قط ع زاك لد 
.(hyperbolicc)‏ 2 حالة GARCH(1,1)‏ لدينا: 


2 
h, = Ay + نمع نه‎ + Bh, ; 


(1 = BL), =A) + er كتابته على الشكل:‎ оба الذي‎ 


1- سنتطرق إلى هذا النوع من النماذج في الفصل الموالي عند دراستنا للسيرورات ذات الذاكرة الطويلة. 
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لدينا: 
СЕЕ 1 са 2090)?‏ ل د Бе"‏ 
BL 1- BL p0) l- BL 20)‏ -1 
حسب السیرورة SIGARCH‏ نحد: 


h, = Lo 1 = 5 
p) 1- AL 
l T 
HAL) -1- ——(1- L) أن:‎ 3| 
BL) 
J Al syle على‎ Fractional power درج 5% كسرية‎ FIGARCH السيرورة‎ 


الموحودة في الصيغة الأخيرة. يصبح لدينا إذن: 














1 7 
9(L)21-——Uü- L| , 0> > [1 
(L) RD) ) 


إلا أن هذه الأخيرة هي الوحيدة التي تتصف بتناقص سريع في معاملات التأخير» وهذا 
ما نستطيع تسميته بالذاكرة الطويلة .Long Memory‏ بين )2004( Davidson‏ أن ذاكرة 
هذه السيرورة تكبر كلما اقترب 4 من الصفر. 

إذن الذاكرة هي عبارة عن Xi»‏ متزايدة مع adeg ed‏ يمكن النظر إلى as‏ 
LS FIGARCH‏ لو ul‏ حالة وسيطية بين نماذج GARCH‏ المستقرة و IGARCH‏ 
بنفس الطريقة التي نعتبر فيها أن السيرورة (1)4 على مستوى وسيطي بين (0) 1 و (1) 1. 
Шш)‏ 


HL) - su; aft - o 1), a20 


وحسب )2004( «Davidson‏ النماذج GARCH 9 FIGARCH‏ تتعلق على 3 dis‏ 
بالحالات 0= و 1= »»غير أنه يمكن ملاحظة ob‏ المعامل а‏ يصبح غير قابل للت يين 
ca =0 U‏ وهذا يؤثر سلبا على ت ركيب اختبارات الفروض بالنسبة ) ca.‏ حيث AZ‏ 


أن الخصائص التقاربية لمقدرات المعقولية تصبح غير محققة. 
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تولدت عن هذه النماذج نماذج أخرى FAPARCH Je‏ التي تعتبر سيرورات كسرية 
Fractional processes‏ تتميز بتناقص سريع لمعاملات الارتباط الذاتي على JS‏ قطع 
زائد بحيث تسمح э,» ы‏ صفة غير متناظرة مرافقة لإشارة الأخطاء. 


4.. أنواع أخرى من :ARCH gòt‏ 
هناك نماذج Cpl‏ عديدة ظهرت» نذكر منها على سبيل المثال نموذج GJR-‏ 
GARCH‏ الذي اقتر —1993)4( Glosten, Jagannathan and Runkle‏ الذي يأحذ في 
الحسبان القدوم المفاحئ وغير المتوقع للأحداث» وهذا بإدحال متغير مفسر جديد: 
e, =n,‏ 
E, lE ~ N(0,h,)‏ 


h, -a + ne, T. fi) «Ха», 


i=l 


ый والصورية)‎ АА Шы ШІ, à 
lif &,<0 
š: 1% , otherwise 
المقترحة‎ VS-GARCH بواسطة النموذج‎ GIR-GARCH نستطيع إعطاء تعميم لنماذج‎ 
حسب النظام‎ дай حيث أن جميع العوامل‎ Fornari and Mele )1996-1997( من طرف‎ 
VS- pis al وليس فقط عوامل مربعات الأحطاء الماضية. نقول أن السيرورة ,م تحقق‎ 
إذا وفقط إذا كان:‎ GARCH(1,1) 
кеті? 
ess. N(0, A 
h, = (o,,. + P pos h,_ hl 1 "m 
,م معطى بالعلاقة:‎ J التباين غير الشرطي‎ 
оз = Ble E 1- (o UE + Ba)? 
pos Ge pos } UE 
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بواسطة نماذج GIR-GARCH‏ نستطيع نمذحة نظامين للتباين الشرطي» حيث يك .ون 


احتيار نظام معين حسب إشارة الخطأ الماضي» حيث: 


13 كان 0< ربع فإن: +G, £ 2 + Bh,‏ وله = h,‏ 


13 كان 0< 


h, = о, + „21 +Bh,, 299 ¿£ > 
Logistic Transition انتقال لوجستيكية‎ 3Jl» Gonzales and Rivera (1998) c أدر‎ 
التي — إذا وضعنا 1= + - مم نن أ لل‎ « LSTGARCH بواسطة النماذج‎ function 
على النحو:‎ А, التبسيط- تُعرّف‎ 
h,=a,+@ а. [A(6e,, 1+ Q 8 А [ -A (be, )]+ Bih, 
1 


A(G. = 
(0...) 1+ ехр(— Өє, |) 





مع 0>0, 


ويمكن كتابة ‏ أيضا من الشكل: 


h, = 00 + ررم‎ Ты Q neg [I = (66, , ye? + В, hy, 


يشكل معامل الخطأ الماضى توفيقة خطية للعوامل المتعلقة JS‏ نظام» فحينم ايك ون 
ربت كبيرا بالقيمة المطلقة وموجبا فإنه يقترب من а,‏ وعندما يكون UL‏ فإنه يك .ون 


pos 
а - مقاربا ا‎ 
Gonzales and وانطلاقا من فكرة الانتقال اللطيف بين الأنظمة المنمذحة من طرف‎ 
Anderson, — ғ «LSTGARCH إلى‎ GJR-GARCH بالمرور من‎ Rivera (1998) 
جحديدة = — باسم‎ ct «VSGARCH انطلاقا من تماذج‎ «Nam and Vahid (1999) 
."Asymmetric Nonlinear Smooth Transition GARCH" ANSTGARCH 


.— 


h, = (o, + sE p B h. h, )A( (8e, .) 1 


+ (о, + CN d 1 + neg ШЕ 1 h Xt Е 46 (66, , ) 


Logistic Smooth Transition GARCH اختصار إلى‎ -1 
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1 


A = 
(8,1) 1+ exp(- 0, |) 





‚д> 0 مع:‎ 


مثال 3: 





Jeb‏ مثالا عن مردودية مؤشر SPSO0‏ ف الفترة الممتدة بين شهر ple‏ 1986 و 
ديسمبر 1996 لأنظر الشكل رقم 13). نقوم بتقدير نماذج JGARCH(LI)‏ 
EGARCH(1,1)‏ و GIR-GARCH(1,1)‏ باستعمال بربحية 5.04 RATS‏ وفق خوارزمية 
5 . نفترض أن هذه السلسلة لا تحتوي إلا على التباين الشرطي أما المتوسط (التوقع) 
الشرطي يتمثل في الثابتة. 


cal 1955 1 14 

all 1996:12 

open data returns.xls 
dataífarmat-xlas,org-caols] 

* 

compute gstart-z,dgend-1996:1z 
set y = sp5üüu 

ж 

nonliniíparmset-meanparms) БП 
frml resid = y - БП 

declare series u 7* Residuals 
declare series h 1% Variances 


الشكل رقم )13( : سلسلة مردودية مؤشر SP500‏ 




















Tr Tr Tr rr rr TTT ртр 
1986 1987 1988 1989 1990 1991 1992 1993 1994 1995 1996 
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- بالنسبة للنموذج SIGARCH‏ 
نقدر النموذج وفق التعليمة التالية للحصول على النتائج المبينة أدناه: 


NONLIN (parmset=garchparms) VC VÀ VB VA4VE==1.0 Va>=0.0 ҮБ>-0.П 

FRML HF = VC + VÀ*Hil) + УВІ) та 

FRML LOGL = (H(T)=HF(T)), (U(T)=RESID(T)},-.5*({log(h)tut*z/hj 

LINREG(NOPRINT) Y / U 

# CONSTANT 

COMPUTE BO=$BETA(1} 

COMPUTE V¥o=$ SEES, Va=.50,¥B=. 50 

SET H = $SEESQ 

MAXIMIZE | parmset=meanparms+garchparms, МЕТНОр-ЗІМРҺЕЗ,ІТЕРЗ-5,МОРБІНТ) LOGL GSTART СЕНГ 
MAXIMIZE (parmeet=meanparme+garchparms, MNETHOD=Bigs,robusterrors, ITERS=100) LOGL GSTART GEND 


MAXIMIZE - Estimation by BFG3 

Convergence in 11 Iterations. Final criterion was 0.000000 < 0.0000100 
Monthly Data From 1986:02 To 1996:12 

Usable Observations 131 


Function Value -254,37593831 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
RE kk EE EE EEEEEEEEEREEEEREEREEEREEEEEREEREEREEREEREEEREEEREEREEREEREEREEEREEEEEI 
1. BD 1.737398 0.305473 5.68757 0.00000001 
2, VC 10.349904 2.113347 4.59740 0,00000097 
3. VÀ -0.000000 0.000000 0.00000 0.00000000 
4, VE 1.000000 0.000000 0.00000 0,00000000 

نمثل Lily‏ دالة التباين الشرطى: 

graph 1 

#H 


الشكل رقم (14): التباين الشرطي IGARCH(1,1)‏ 


600 





500 4 


400 - 


300 4 


200 4 





100 - 














Аааа بم‎ 
1986 1987 1988 1989 1990 1991 1992 1993 1994 1995 1996 
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- بالنسبة للنموذج :EGARCH‏ 


NONLIN(PARMSET-GARCHPARMS) VC VÀ VB VD 

FRHL G = AàBS(U(T]/SORT(H(T)]) - SORT(2.0/3PI] - VD*U(T] /SQRT(H(T]] 

КЕМ, HF = EXPIVC + VA®LOG(H{1}] + VB*Gí1)) 

FRML LOGL = (H(T]-HF(T]) , (U(T) -RESID(T]] , -. 5* (LOG (h] tu**2/h) 

LINREGINOBRINT) Y / U 

# CONSTANT 

COMPUTE BO-&BETA[1] 

COMPUTE VC-LOG[XSEESQ),VÀ-.05,VB-.05,VD-,05 

SET H = &SEESQ 

MAXIMIZE [parmset-meanparms-4garchparms,METHOD-SIMPLEZ,START-INIT, ITERS-5,NOPRINT) LOGL GSTART GEND 
MAXIMIZE [parmset-meanparms-garchparms,METHOD-BEfgs,rohusterrors,START-INIT,ITERS-100] LOGL GSTART GEND 


MAXIMIZE - Estimation by BFG3 

Convergence in 28 Iterations. Final criterion was 0.0000021 < O.0000100 
Monthly Data From 1986:02 To 1996:12 

Usable Observations 131 





Function Value -244. 77402298 
Variable Coeff Std Error T-Stat Siunif 

dd pd kd ee d d e d d d КК АЕ КЕ АКА А e АГАГА ЖАГА КЕККЕ ee o e ЖК ККАН 
1. Bü 1.1604906467 D.327721896724 3.59984 (.00031829 
2. WC 2.4115509911 D.5281836946 4.56585 0.00000497 
3. VÀ 0.1265267503 0.2037696011 0.63075 (.52820897 
4. WB 0.2917150437 D.2240524457 1.20199 0.19291828 
5. VD 20690799052 1.2984821892 1.59346 0,11105695 


نمثل Lily‏ دالة التباين الشرطى: 


الشكل رقم (15): التباين الشرطي EGARCH(1,1)‏ 


500 





400 - 


300 - 

















0 — rr 
1986 1988 1990 1992 1994 1996 
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- بالنسبة للنموذج :GJR-GARCH‏ 


NONLIN (PARMSET=GARCHPARNS| VC VÀ VE VD 

FRML HF = VC + VA*H{1} + VB*U(1)**2 + $IF{(U{1}<0.0,VD*0{1}*%2,0.0) 

FRML LOGL = ІҢІТІ-НЕ(ТІІ, (Т) -RESID(T] ] , -. 5* (LOG (hi) Hutê h 

LINREG(NOPRINT) Y / U 

# CONSTANT 

COMPUTE BO=$BETA/1) 

COMPUTE VC-SSEESQ,VÀ-.D5,VB-.05,VT-.05 

SET H = $3EESQ 

MAXIMIZE [parmset-meanparms-cgarchparms,METHOD-SBIMPLEX,STÀART-INIT,ITERS-5,NOPRINT) LOGL GSTART GEND 
MAXIMIZE [parmset-meanparms4garchparms,METHOD-Bfgs,robusterrors,START-INIT,ITERS-100) LOGL GSTART GEND 


MAXIMIZE - Estimation by BFG2 

Convergence in 22 Iterations. Final criterion was 0.0000000 > 0,0000100 
Monthly Data From 1986:02 To 1996:12 

Usable Observations 131 





Function Value -247 30359439 
Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

KERTERA TRAE THERE ARATE AERA T RARER ETRE RTE ERT RET REE RT REET AREER TREE RT RRR T RET REE RTE 
1. BO 1.55125492  0.66332438 2.33861 П.01935579 
2. VC 13.06310540 2, 69443921 3.54817 0.00000125 
3. VÀ -0.13180774 (.12710828 -1.03699 0.29974125 
4, VE D.22127433 0.20595603 1.07438 0.26265395 
5. WD 0.92419573 1.13644414 0.81323 0.41608354 


الشكل رقم )16(: التباين الشرطي GJR-GARCH(1,1)‏ 


640 
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ee) 
طرق غير خطية‎ 
في تحليل السلاسل الزمنية‎ 


2307 


)2910080 
طرق غير خطية ني تحليل السلاسل الزمنية 

تناولنا ق الفصل السادس شكلا يتمثل في نماذج السلاسل الزمنية الخطية» التي تعتمد في 
تفسيرها للظاهرة في اللحظة الحالية على المتوسطات a => M‏ للملاحظ ات الماض ية 
والأحطاء العشوائية» لكن هذا النوع من النماذج لا يأحذ بعين الاعتبار 5,1 RÀ‏ ير 
المتناظرة و غير الخطية في السلاسل. سنتطرق في هذا الفصل إلى طرق أخرى في 34 J‏ 
الشواش و نعطي مفهوما Ú‏ ثم نتطرق إلى النماذج ذات الذاكرة الطويا ة و في الأ ير 

نعطي نظرة حول السيرورات غير المعلمية وطريقة النواة. 


1. الشواش Chaos‏ التفسير التحديدي gly‏ الثابت) للتقلبات 

1. . مفهوم النظام المشوش: 

تعتبر التقلبات الدورية CY‏ سلسلة Ада)‏ داخلية (يفسر بالنظام ذاته)» فالحركية 
(الديناميكية) الجوية لم تكن أبدا عشوائية بل تحديدية Oly Gal)‏ صعوبة التنبؤ ناحم عن 
سرعة التأثر بالشروط الابتدائية Initial ‘conditions‏ هناك تشابه بين السلاسل МАУ‏ و 
الجوية بسبب الصعوبات التي يمكن أن تعترض الإحصائي عند ЫШ‏ بمؤشر البورصة» فهي 
ناتحة عن وحود مسارات معقدة وغير قابلة gal‏ وهذا ما لا نلاحظه إلا في النظام 
المشوش. 

للتعريف بنظرية الشواش» نستعمل المعادلة التالية: 

Ү -f(Y,) Y, e D c А" 

حيث Y,‏ يعبر عن الشرط الابتدائي. 





1- الشروط الابتدائية هي تلك القيم الابتدائية الخاصة بالنظام الديناميكي (الحركي) والتي تنتمي إلى المجال ]0.1[. 


“ӘЗІЗ 


حسب نظرية الشواش» تحدث الصدفة (المسارات المعقدة) بسبب سرعة التأثر 
بالشروط الابتدائية. كذلك قد يؤدي اضطراب صغير في الشرط الابتدائي إلى نتائج مختلفة 
LE‏ حيث Re‏ تفسير هذه الظاهرة وذلك باعتبار أن Ше»‏ صغير يسبب في خطأ كبير. 
في نموذج مشوش Chaotic model‏ الحركة العشوائية ليست إلا نتيجة وبالتالي طبيعة 
النظام المسبب 3 هذه الحركة تحديدي بحث. 
النظام !> E‏ المشوش هو نظام حر ,کی تحديدي Deterministic Dynamic System‏ 
سريع التأثر بالشروط الابتدائية. في هذا النوع من النظام» لا يمكن ый‏ بالظاهرة على 
فترات طويلة. 
نقول أن نظام معرف بالتطبيق F‏ أنه مشوش إذا كان: 
- دالة الارتباط GI‏ تنعدم من أجل فجوة زمنية (تباطؤ) قصيرة» 
г‏ 1 
— جاذب النظام Attractor‏ في فضاء الأطوار ма Phase Space‏ جاذبا غريباء 
- سريع التأثر بالشروط الابتدائية. 
ملاحظات: 
- سيرورة مشوشة هي تقريبا مرتبة МЇ get ordered‏ تخضع إلى معادلة تحديدية في 
فضاء الأطوار. 
- السيرورة تحديدية UT (ang‏ إذا كانت الشروط الابتدائية تتكرر بصفة منتظمة» db‏ 
تطور النظام عبر الزمن يبقى دائما نفسه. 


- سيرورة مشوشة تعتبر غير دورية. 





1- يعتبر الجاذب مجموعة جزئية من نقاط حولها تقترب كل مسارات النظام الحركي و فضاء الأطوار هو الفضاء الذي 
من خلاله تمثل المحاور إحداثيات المتغيرات الحركية المستقلة عن النظام. 


m 


2.1 اختبارات الكشف عن ظاهرة مشوشة: 

:Correlation Dimension Test اختبار بعد الارتباط‎ 1 

اقترح )1983( Grassberger and Procaccia‏ احتبارا يعتمد على بعد LLY!‏ الذي 
يعتبر بديلا لاحتبار .Hausdorff‏ 

لتكن {у}‏ سلسلة زمنية ولنعتبر مجموعة النقاط (X,r-12,.., T]‏ على الجاذب 
Attractor‏ نفترض of‏ جاذب ФШ‏ مشوش deb, Chaotic‏ نقطتين [ ,17,7 هما 
نفس المسار بعيدين ف الزمن. نظرا لتبعيتهما للشروط الابتدائيةء هاتان النقطتان غير 
مرتبطتين > OÙ LS‏ حطأ صغير متعلق بتحديد النقطة الابتدائية قد يؤدي إلى وحود موقع 
مختلف للنقطة الثانية» فالنتيجة هذه تعتبر منطقية باعتبار أن التبعية للشرط الابتدائي تؤدي 
إلى وحود مسارات متباعدة» فتقع هذه النقاط في فضاء محدود بحيث قد تكونان مرتبطتين 
في ltl‏ 

نقيس هذا الارتباط الفضائي بتكامل الارتباط :Correlation Integral‏ 
عاو !—- C(é,m,T)‏ 
TuS‏ 


m 


0 iz j 








Y, -Y| 





‘Heaviside 21 هي‎ H المعيار الاقليدي و‎ |y,| = max(Y,]) (T, - 7 - +1 حيث‎ 








| 57% Y -Y|ss 


He -|r -Ү,|)= 








0, 








n-Y|»e 

كما هو محقق بفضل معادلة تكامل الارتباط» النقطتان Y,‏ و Y,‏ مرتبطتان فضائيا إذا 

كانت المسافة الاقليدية أقل من 22 هذه الأخيرة هي BLL‏ القصوى بين زوحين من 

النقاط. من أجل القيم المتزايدة ل C(e,m, T) «ғ.‏ يكبر ويصبح مساويا إلى 1 انطلاقا 
من بعض قيم € كبيرة بشكل كاف C(e,m,T) X1)‏ > 0). 
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برهن کل من )1986( Denker and Keller‏ و Brock and Dechert (1988a)‏ أنه من 
أحل أغلب الشروط C(e,m,T) sl) Т->ф>,С(в,т,Т)-“->>С(в,т) Ау‏ 
Jos‏ بتوزيع احتمالي إلى ual (С(в,т)‏ 
C(e,m) = [С(2,)]‏ 
يقيس تكامل DEN‏ جزءا من أزواج الشعاعين ОУ Yuma)‏ و 
y y ass Урта)‏ بحيث أن البعد بينهما أقل من LE‏ 
de‏ كان بم Lie‏ بحيث كل أزواج الأشعة تحقق الشرط 





|= max < 


me[0,k-1] 














|55 алмайым Қ se ы) Jis 
(وجود ارتباط فضائي)‎ C(e,m, T) - 1 99 
يعني أن‎ lie (GU gie إذا كان ع مختارا بحيث أن الشرط غير‎ e 
DU) لبس هفاك‎ O3 . C(e,m,T) = 0 
ТТТ” 
هذا‎ „ай فمن الممكن‎ »4-1......,7 — Y, تطبيقياء إذا كانت لدينا سلسلة زمنية‎ 
البعد ببناء 7#-تاريخ لنظام في فترات متقطعة:‎ 
Y" S Poussin) 

حيث m‏ يسمى ڊ Embedding dimension.‏ . 
يتم حساب تكامل الارتباط Clem)‏ على 7-تاريخ للسلسلة ويرتبط بعدد pols‏ 
هذا الشعاع um‏ من أجل كل القيم الصغيرة 1 . ce‏ برهن Grassberger and‏ 

Procaccia (1983)‏ أن C(e,m)‏ يتزايد بصفة أسية: 


"0005 دك‎ 
c—0 Ine 





.InC(e,m) = dmln £ © InC(e,m) = Ine“ <> C(e,m) =e” 


1- Brock and Break (1991) 


-354- 


«'Embedding Dimension" m يكبر البعد‎ Ue ce” بوتيرة‎ C(g,m) Aly 
تستقر عند‎ d, خلال هذه العملية»‎ .d, А) على‎ om. من أحل كل قيمة ل‎ «Мағ 
:"Correlation dimension of attractor’ و التي تعبر عن بعد ارتباط الجاذب‎ d. القيمة‎ 


A 


d, = lima, 
M lim 41 i Т 
т->о а Ine 


إن b‏ 22 بعد الارتباط تشكل أداة فعالة يمكن استخدامها من أحل التمييز بين سيرورة 
تحديدية و سيرورة عشوائية. 

1‚ في حالة ما إذا كانت السلسلة تتضمن متغيرات عشوائية Ob cad‏ هذه الأخيرة 
ها بعد غير منتهي ونتيجة LU‏ يتم ملأ فضاء الأطوار العشوائية التي لها بعد sm‏ 
سنحصل على العلاقة limd, = d, = оо‏ . في حالة سيرورة عشوائية» لا оба‏ 
أن نحصل على الإشباع d, OY «Saturation‏ لا تستقر عندما تكبر m‏ و يجب 


أن يتزايد بعد الارتباط على وتيرة واحدة مع البعد "Embedding dimension"‏ 


т 


الشكل رقم (1): а,‏ لسيرورة عشوائية 


DC 
d 
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2 في حالة ما إذا كانت المعطيات d, «deterministic (242 play abe‏ تستقر 
عند مستوى d,‏ عندما تكبر m‏ ونحصل على بعد معين. بمعنى آخر» d,‏ تصبح 
مستقلة عن m‏ من أجل т>2Т+1‏ حيث T‏ بمثل بعد النظام الذي تخضع له 
المعطيات: 


الشكل رقم (2): d,‏ لسيرورة تحديدية 


DC 
d 


j> .1.2.1‏ أس :"Lyapunov Exponent Test" Lyapunov‏ 
تقيس Lyapunov jj‏ تباعد أو تقارب المسارات انطلاقا من نقاط 5 ay‏ جداء 
فوحود أسس موجبة (تباعد المسارات) يشير إلى فقدان القدرة التنبؤية خلال فترات زمنية 
معينة. إذا كان الانحراف الابتدائي بين نقطتين قريبتين حدا يتزايد أسياء» فحتى ولو كان 
الشرط الابتدائي مقاسا بدقة تامة فالتنبؤ المستقبلي للنظام على المدى القصير غير ممكن. U‏ 
أن النقطة الابتدائية معروفة بدقة تامة» فيمكن اعتبار أن القيمة الحقيقية الابتدائية تقع في 
محال п ode‏ تتوسطه هذه النقطة» ففي هذه الحالة» سوف يتبدل شكل محاور هذا JUS‏ 
والتي n late‏ خلال فترة زمنية معينة و سوف يفقد خصائص التعامد (الشكل رقم 

(3)). يتحول Jus!‏ الابتدائي Initial sphere‏ إلى — ناقص Ellipsoid‏ ذي بعد 7. 


3307 


الشكل رقم )3(: stretching"‏ "و contracting"‏ " في نظام حر کي 


с с 








D 
يعني أن نقطتين ابتدائيتين قريبتين من بعضهما البعض في الدورة‎ ‘stretching’ إن أثر‎ 
. أي أن أسا موجبا ل‎ CSU سوف يتباعدان أسيا على‎ Original Cycle الأصلية‎ 
فهو يفسر على‎ " contracting” يقيس نسبة تباعد نقطتين ابتدائيتين» أما أثر‎ Lyapunov 

أن النقطتين تصف مسارين يتقاربان بعد فترة زمنية معينة. 
ونتيجة لذلك» إذا كانت المسافة بين هاتين النقطتين تتزايد بشكل أسي (سرعة التأثر 
بالشروط الابتدائية)» OÙ‏ هناك صفة شواش «UiS .chaotic character‏ بوضع À‏ 
أكبر أس cLyapunov‏ لدينا المعيار التالي: 
استقرار إذا كان 0 > À‏ 
شواش إذا كان 0 < A,‏ 
بصفة cle‏ يمكن حساب كل أسس Lyapunov‏ باستعمال المعادلة التالية: 


=h 1 (T) 
A, = lim = log T, } 
للنظام.‎ (Jacobian Matrix) حيث 1/77 تمثل القيم الذاتية للمصفوفة الحاكوبية‎ 


يلاحظ هنا أن أس Lyapunov‏ معرف كنهاية تقاربية (Т >œ) Asymptotic limit‏ 
حتى نتمكن من وصف السلوك طويل المدى للنظام. لكي يكون SUI‏ مشوشاء يجب أن 
يكون هناك على الأقل أس واحد ل Lyapunov.‏ موجب. 
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Wolf and al, Wolf à; وذلك باستخدام خوار‎ Lyapunov يمكن حساب أسس‎ 

)1985( وأيضا حوازميات أخرى كخوارزميات )1993( Schreiber‏ أو Nycka and al‏ 
)1992( التي أعطت نتائج قوية وفعالة حتى في ظل وجود التشويش «The noise‏ فحساب 
أسس Lyapunov‏ يمكن أيضا أن يعطينا صيغة رياضية | 5( لبعد .Hausdorff‏ يعرف 


بعد Lyapunov‏ والذي نرمز له ب . D,‏ كما يلي: 


>4 


iz 
A 


m+l m 


Уд <0 و‎ Уд > 0 أن يكوك‎ k 
іі i=l 


في IL‏ حاذب مشوش ذي ثلاث call‏ لدينا العلاقة التالية: 





d, =m+ 








m-«l 


A 
d, =2+— 
^... Vl 


. Hausdorff أكبر من أو يساوي بعد‎ Lyapunov بعد‎ cile iia; 

في الجانب التطبيقي» نعطي مسافة قصوى لا يمكن احتيازها By‏ حالة احتيازهاء المسار 
المتبع سابقا لا بد أن يستبدل بمسار حديد وهكذا... وإذا كان جاذب النظام مشوشاء 
فالحساب يجب أن يؤول إلى قيمة مستقرة Ay‏ 

يحتاج تطبيق هذه التقنية إلى اخحتيار عدة Ales‏ 

. "Embedding dimension" البعد‎ - 

- الوقت الذي يستغرق من أجل تتبع مسار معين قبل أن يستبدل بمسار جديد. 

- المسافة القصوى بين النقطة المدرحة على المسار المرحعي ونقطة المسار الذي 

سنتبعه خلال الفترة المحددة سابقا. 
- المسافة القصوى بين هاتين النقطتين. 
إذا كانت الخوارزمية من I‏ النظري لا تتأثر باحتيار هذه المعالم» ففي ЫН‏ 


التطبيقي أيضا ليس هناك تأثير. من المهم إذن القيام بعدة محاولات والاحتفاظ بالقيم التي 


m 


تقود إلى نتائج مستقرة. في حين أن )1985( Wof and al‏ اقترحاء بواسطة محاكاة» عدة 
قواعد تسمح بمساعدتنا على اختيار المسافات القصوى والدنيا المقبولة: 
- المسافة القصوى بين نقطتين لا يجب أن تتعدى 9010 من Je‏ السلسلة. 
- المسافة الدنيا بين نقطتين مختارة بصفة عامة على Wh‏ تشكل %10 من المسافة 
القصوى. 
LY Ul‏ يتعلق باختيار الزمن الذي نحتاحه لتتبع مسار قبل استبداله بمسار جحديد» ينبغي 


القيام بعدة OY gle‏ بغية SLA]‏ قيم مستقرة نسبيا لأس Lyapunov‏ . 


مثال 1: 

في هذا المثال» سنطبق هذين الاختبارين على سلسلة مردودية 82500 خلال СА)‏ رة 
الممتدة بين 1968/01/02 و 1996/06/12. نقوم Уз!‏ بتقدير بعد الارتباط Correlation‏ 
dimension‏ والنتائج تظهر في الجدول التالي: 


الجدول (1): نتائج تقدير بعد الارتباط 





15 10 5 2 m 
3,21 2.31 1.25 0.52 C.D 


























نلاحظ من خلال الجدول )1( أن بعد الارتباط يتزايد مع البعد " Embedding‏ 
"dimension‏ ولكن أقل سرعة من البعد "Embedding dimension"‏ وهذا يعني أن هذه 
المقدرات لا تقترب نحو قيمة مستقرة (أي وجود بنية مشوشة). 

تحدر الإشارة هنا إلى أنه بالرغم من أن للنظام بعد محدودء فلا يمكن القول أن الأمر 
يتعلق بسيرورة مشوشة» فينبغي تطبيق تقنية أس Lyapunov‏ بالرغم من أن طريقة بعد 
LU NI‏ تعطي إشارة إلى وحود طبيعة تحديدية أو عشوائية للسيرورة غير UT‏ لا تشكل لا 
شرطا ضروريا ولا كافيا لكي يكون النظام مشوشا. 
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يعطي الحدول )2( cS‏ احتبار أس .Lyapunov‏ يتغير البعد " Embedding‏ 
"dimension‏ من 3 إلى 10 خلال الفترتين 10 أيام و 40 يوما: 


الجدول (2): حساب أكبر أس Lyapunov‏ 


m=10 m=5 m = 4 m=3 الفترة الزمنية‎ 
0.0105 0.0242 0.0241 0.0174 10 
0.0022 0.0072 0.0065 0.0047 40 


نلاحظ أولا أن كل أسس Lyapunov‏ موجبة توحي بوجود جاذب مشوشء إضافة إلى 
ذلك» يعتبر Lyapunov jJ SÍ‏ موجبا Ма)‏ إشارة إلى أن القدرة التنبؤية لسلسلة 
المردودية ضعيفة» كلما كانت قيمة أس Lyapunov‏ كبيرة كلما كانت القدرة على التنبؤ 

نلاحظ من age‏ أخرى أن قيمة أس Lyapunov‏ مستقرة نسبيا وخاصة عند الأبعاد 
"Embedding dimension"‏ 3« 4 و5. زيادة على ذلك» تتناقص قيمة الأس عندما تكبر 
الفترة الزمنية التي نستغرقها لتتبع مسار معين قبل أن يستبدل بمسار آخر. 

يمكن القول إذن أن هذين الاحتبارين يشيران إلى أن طبيعة السلسلة تحديدية» Li‏ قيم 
أسس Lyapunov‏ الضعيفة المتحصل عليها Ua‏ نتساءل على المعنوية الفعلية old‏ 
المقدرات: هل تختلف معنويا عن الصفر؟ يبقى هذا السؤال دون جواب ОЎ‏ حساب أسس 
Y Lyapunov‏ يعبر عن اختبار إحصائي بمعنى الكلمة ونتيجة oib‏ الانتقادات» اقترح 
اختباران آخران: احتبار )> Residual test‏ و اختبار "المزج العشوائي" Mixture‏ 
test‏ تم تطبيق Jof‏ اختبار مقترح من طرف )1986( Brock‏ على سلسلة بواقي تقدير 
نموذج ARMA‏ نذكر فقط أنه إذا كانت السيرورة تحديدية» فيجب أن نحصل على نفس 
النتائج مثل السلسلة الأصلية» أما فيما يخص اختبار المزج العشوائي» إذا كانت السيرورة 
قيد الدراسة مشوشة Ob‏ البغك القدر .على السلسلة المزوجحة يحب أن يكون مرتفعا و 
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أس Y Lyapunov‏ بد أن يكون ضعيفا أو .UL‏ بصفة cele‏ وفق )1998( «Mignon.‏ 
تقود نتائج هذين الاختبارين إلى رفض فرضية الشواش التحديدي. 

3.1 مشكل التشويش وصعوبة تحديد ілер‏ السيرورة في الأسواق АМ‏ 

تتميز دالة الارتباط GI‏ و الدالة الطيفية للأنظمة المشوشة و العشوائية بنفس 
الخصائص. بحكم الحساسية للشروط الابتدائية» تؤول معاملات الارتباط الذاتي الزمنية 
للسيرورة المشوشة إلى الصفر على المدى الطويل و النظام غير قابل للتنبؤ. في نموذج 
sels а dote‏ السارات ماج إل pied Je 3 М ege Le jb‏ 
الشوش» يحدث هذا التباعد عند ظهور صدمة داخلية”. في هذه الحالة» التباعد ناتج عن 
سرعة التأثر بالشروط الابتدائية و المسارات تتباعد دائما على الجاذب بمعدل أسى. 

قد يكون للظاهرة سلوك مختلف تماما في حالة وحود تشويش Noise‏ تشويش قوي 
(تباين مرتفع) بمنع معرفة ما إذا كانت الحركية المناسبة ساكنة أم لا. في الأسواق AJU‏ 
fad‏ التشويش المشاهدات غير جيدة Le‏ يسمح بمشاهدة المبادلات في السوق لأنه إذا { 
يكن هناك تشويش في الأسواق» فيلجاً الوكلاء The agents‏ إلى تنويع محفظتهم بشكل 
gie‏ لتقدير مخطر المردودية المتوقعة» وبالتالي تكون هناك صفقات. 

لتك ن سلسلة tliu Ge Ү = f(Y, Y, ызны Уы) A)‏ و ak‏ البعد 
Embedding Dimension"‏ . 

e‏ إذا كانت 1<1 ۲, السيرورة التي نبحث على تحديدها و W,‏ السلسلة الحقيقية 

قي حالة وجحود تشويش _ Additive Noise‏ |03: 
W, = Y, +e,‏ 
© في حالة تشويش ديناميكي أو حركي (حدائي)» لدينا: 


W = f(W, ,,...,W, +6, 





1- ظهور معلومات غير متوقعة من طرف الوكلاء. 
2- تقلبات تحدث من النظام نفسه. 
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في الميدان التطبيقي» عندما ندرس سلاسل مؤشرات البورصة» تكون نماذج التشويش 
جد مصطنعة» مثل التوفيق بين التشويش التجميعي والح ركي» فكل الطرق المقترحة إلى 
حد الآن لتخفيض التشويش تطبق فقط على جزء التشويش التجميعي وليس على 
التشويش الديناميكي. لهذا السبب» ыш‏ تحديد طبيعة السيرورات التي تخضع Ш‏ 
مردوديات البورصة صعبا للغاية. 

السيرورات الأكثر استعمالا لنمذحة السلاسل المالية تنقسم إلى نوعين: 


. White Noise, 241 تشويش‎ E, حيث‎ Y =ó, + 01, سيرورة عشوائية:‎ © 


م 


جزء عشوائي حزء تحديدي )95 أصل عشوائي) 


Y, = fY) tE, سيرورة مشوشة عشوائية:‎ Ө 
sy = 


| N 


(Hénon عشوائي جزء تحديدي (نظام تحديدي معقد مثل نظام‎ sja 


إذا كان تحديد السيرورة خاطناء فالتنبؤات المتحصل عليها لن تكون ФА‏ فإذا كانت 
سلسلة مؤشرات البورصة تخضع لسيرورة مشوشة و عشوائية في OT‏ واحد, فإنه يمكن 
الجمع بين معادلة التباطؤ المشوشة التحديدية Mackey-Glass . J‏ و التشويش (الجزء 
العشوائي) الذي قد يكون تباينه الشرطي غير متجانس. النموذج يكتب كما 2 
Y.‏ 


Dry 


حيث jie т‏ معلم التباطؤ و ,م هو الخطأ العشوائي. 


Y=a 


t 





-óY +E, 


1- معادلة )1977( Mackey-Glass‏ هي نظام بعدي غير محدود ولكن بعد التجاذب يتغير عندما يتغير معلم التباطؤ 
> . بين )2002( Kyrstou and Terraza‏ أنه من أجل 1 = «т‏ البعد أكبر من أو يساوي Л‏ 
Kyrstou and Terraza (2002)‏ -2 


m ^ 


إذا كانت السلسلة المالية تتضمن تغيرات дағы‏ فإنه يمكن كتابة 356 ¢ Mackey-‏ 
1 
59 الموسمي كما يلي : 


Y =a Ies (1+ sin e(t — 7)) - óY, , +, 
l+ Y 


t-r 


ow Chi 3,5 И © nés de‏ = ف السرورة شرف cuil‏ ال ية 





i "E 
„(1...0 كانت السلسلة سداسية» 9-4 إذا كانت فصلية» $212 إذا كانت‎ 
:2 مثال‎ 
خلال‎ CAC40 نختبر وحود الشواش التحديدي في السلسلة اليومية لمردودية مؤشر‎ 
السلسلة.‎ ob الفترة الممتدة بين 1987/09/07 و 1999/05/28 ثم تقدير النموذج الملائم‎ 


الجدول )3( نتائج اختبار BDS‏ على سلسلة المردودية 























с/с 
1 0.5 n 
5.6170 4.2522 2 
7.3283 5.5562 3 
8.9349 6.9679 4 
10.235 8.7084 5 














من خلال الجدول )3( نلاحظ أن سلسلة مردودية مؤشر C۸040‏ تتميز بارتباط 
cu‏ نرفض فرضية Lid‏ باعتبار أن إحصائيات BDS‏ أكبر LE‏ من القيمة Jott!‏ 
للتوزيع الطبيعي 1.96. 

يعطي الجدول )4( نتائج تقدير بعد الارتباط Correlation Dimension‏ لسلسلة 


المردودية: 


1- Kyrstou and Terraza (2008) 
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الجدول )13 نتائج تقدير بعد الارتباط 





10 


9 


8 7 


6 5 


4 3 


2 


m 








6.522 





6.244 





5.878 








5.477 





5.091 





4.562 





3.794 





2.928 


1.918 





C.D 





يتضح جليا أن بعد الارتباط Ша‏ مع البعد "Embedding Dimension"‏ ولا #5 — 


من قيمة مستقرة وهذا معروف بالنسبة لخصائص السيرورة العشوائية. نلاحظ أيضا أن 


مقدر بعد الارتباط مرتفع حداء فمن الصعب إذن التمييز بين سيرورة عشوائية بحتة و 


سيرورة عشوائية مشوشة. 
لتحديد السلوك الحركي لسلسلة ¿CAC40‏ نقوم بحساب أس Lyapunov‏ على 
المردودية بتطبيق Gençay and Dechert (1992) А) |ә‏ التي ترتكز على ما يسمى ب . 


. "Feedforward Neural Networks" 


الجدول (4): تقدير أسس Lyapunov‏ لردودية .CACAO‏ 




































































sic |10 MSE 40) А0) т 
-17.0686 0.38150 -0.96070 -0.0183 1 
-17.3208 0.29336 -1.05136 0.01341 2 
-17.1031 0.36092 -1.10709 0.04474 3 
-17.3284 0.28511 -1.04743 0.05352 4 
-17.3266 0.28264 -1.04877 -0.01775 5 
-17.3155 0.28279 -1.04815 -0.01860 6 
-17.2871 0.28791 -1.02332 0.05006 7 
-17.3030 0.28042 -1.05714 0.01201 8 
-17.2862 0.28217 -1.06187 -0.01789 9 
-17.3145 0.27146 -0.99168 -0.01933 10 
-17.3076 0.27047 -0.95933 0.01551 11 
-17.2627 0.27993 -1.06067 0.00218 12 
-17.2423 0.28272 -1.04814 -0.00096 13 
-17.2388 0.28076 -1.05972 0.00197 14 
-17.2584 0.27242 -0.95444 0.00182 15 
-17.2625 0.26850 -0.97029 0.00295 16 
-17.2122 0.27938 -1.05679 0.00215 17 
-17.1994 0.28004 -1.05949 0.00227 18 
-17.2267 0.26964 -0.96569 0.00313 19 
-17.1847 0.27827 -1.04317 -0.00155 20 
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في العمود الثاني والثالث» لدينا أكبر أسس AQ) Lyapunov‏ و (2)2» LI‏ العمودان 
الأخيران يعطيان متوسط مربع الخطأ (MSE)‏ و معيار (SIC) Schwarz‏ على الترتيب. 
أحسن أس Lyapunov‏ هو الذي يصغر العيارين MSE‏ و SIC‏ من خلال الجدول )4( 
نلاحظ of‏ معيار MSE‏ يأحذ القيمة الصغرى عندما تكون .т=6‏ في هذه الحالة 
A(1) = 0.002954‏ و 0.97029-=)4(2 . من جهة es el‏ نحصل على القيمة الصغرى 
SIC. J‏ عندما تكون .m=4‏ أسس Lyapunov‏ في هذه UL‏ هي 0.005352 = A(1)‏ 
و1.04743- -(2)2 . في Us‏ الحالتين» AC)‏ موجب و А(2)‏ سالب. sty‏ على ذلك» 
لا يتضح Ы»‏ ما إذا كانت هذه السيرورة عشوائية بحتة أم لا. التفسير الممكن هو أن 
السلاسل المالية يمكن أن تتضمن بنية مشوشة ذات تباين شرطي غير متجانس. لاختبار 
هذه الفرضية» نقوم „Айз‏ نموذج (MG) Mackey-Glass‏ المشوش التحديدي مع Les‏ 
GARCH(1,1)‏ على سلسلة مردودية مؤشر .CAC40‏ 

بعد تقدير نموذج (т-1) Mackey-Glass‏ باستخدام 5.0 «Eviews‏ نلاحظ أن 
بواقي التقدير ذات تباين شرطي غير متجانس OY‏ إحصائية ARCH-LM‏ التي تساوي 
4 أكبر تماما من القيمة الحدولة لتوزيع ”بر بدرحة حرية 1 ونسبة معنوية 0.05. إذن 
نقدر النموذج «Аш! MG-GARCH(1,1)‏ مبينة في الجدول )5( التالي: 


الحدول (5): تقدير نموذج MG-GARCH(1,1)‏ 
































dti‏ القيم المقدرة 
| 187.46 
0 )145.10( 
Р‏ 187.38 
д‏ )145.20( 
5 0.0000792 
0 )1.8874( 
à‏ 0.14999 
)4.2839( 
қ‏ 0.5999 
Ё.‏ )7.607( 
ARCH(1)‏ 12,332 
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نلاحظ أن للنموذج X ex» MG-GARCH(I,1)‏ إحصائية حيث نرفض الفرضية H,‏ 
أي أن معاملات التوقع والتباين الشرطيين تختلف معنويا عن الصفر بنسبة معنوية 0.05 لأن 
قيم ستيودنت التي بين قوسين أكبر تماما من القيمة ا مجدولة للتوزيع الطبيعي 1.96. إضافة 
إلى ذلك» سلسلة مربعات البواقي تتميز باستقلالية تامة أن التباين الشرطي للبواقي 
متجانس باعتبار of‏ إحصائية ARCH-LM‏ التي تساوي 1.205 أقل تماما من القيمة 
Mans‏ لتوزيع Y^‏ بدرحة حرية 1. 


الشكل رقم (4): بواقي تقدير النموذج МС-САВСН(1,1)‏ 
6 





4] 


20 

















8 Lorra шн аны PEER EEE 


3000 2500 2000 1500 1000 500 
للتأكد من 05 نطبق اختبار الاستقلالية BDS‏ على بواقي التقدير المبينة في الشكل 
(4). النتائج تظهر في الجدول (бу‏ 


الجدول )6(: نتائج BDS ji‏ على بواقي MG-GARCH(1,1)‏ 





























с/с 
1 0.5 "n 
-1.7504 -1.6928 2 
-1.3558 -1.4647 3 
-0.64331 -0.90981 4 
-0.17411 -0.15938 5 








-366- 


من الملاحظ أن سلسلة البواقي تتميز باستقلالية تامة iid‏ حيث أن قيم BDS‏ أقل LE‏ 
مؤشر CACAO‏ تتميز ببنية مشوشة تتمثل في معادلة Mackey-Glass‏ وعشوائية (خطأ من 
نوع 41011 6). 


2. الذاكرة الطويلة ‘Long Memory Process‏ التفسير العشوائي للتقلبات 

cay АЙ‏ دراسات )1951( Hurst‏ أن بعض السلاسل الزمنية تتميز ببنية ارتباط خاصة 
قريبة من عدم الاستقرارية. طور كل من )1968( Mandelbrot and Van Ness.‏ 
و(1969) Mandelbrot and Wallis.‏ نظرة Hurst‏ ببناء حر 25 i SJ! Brown‏ 
é "Fractional Brownian Movements"‏ بعد ذلك التشو يش ذات التو زيع الطبيعي 
الكسري ."Fractional Gaussian Noise"‏ تسمح هذه السيرورات بإحداث مركبات 
طويلة المدى لسلسلة زمنية. قد تتضمن سلسلة مستقرة مركبة الذاكرة الطويلة باعتبار أن 
تأثير القيمة الماضية على تلك الحالية تتناقص بوتيرة ضعيفة جدا. يسمى هذا السلوك 
بالارتباط طويل المدى أو "الصمود" وهذا يعني أن الاستجابة لصدمة عشوائية تعتبر كعودة 
نحو القيمة المتوسطة ولكن بسرعة جد ضعيفة. 

النماذج الأساسية التي تسمح بتحديد الذاكرة الطويلة هي نماذج الانحدار الذاتي 
المتوسط المتحرك ذات التكامل الكسري Autoregressive Fractionally " ARFIMA‏ 
"Integrated Moving Average‏ التي اقترحها كل من )1980( Granger and Joyeux.‏ 
.Hosking. (1981) •‏ 


а .1.2‏ — السيرورة :ARFIMA‏ 
تعتبر هذه النماذج ترجمة في الزمن المتقطع لحركة Brown‏ الكسرية. درحة التكامل 
ليست من الأعداد الصحيحة بل حقيقية. نقول أن السلسلة Y. 12, Tj‏ خضع 

للسيرورة ARFIMA(p.d,q)‏ إذا كان: 
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$, (20 - D) Y, = 0, (Le, 
كثيرات الحدود المميزة من‎ 0 (L) و‎ ф„(1) التباطؤ)»‎ sh حيث 1 معامل التأخير‎ 
على الترتيب:‎ q و‎ p الدرحة‎ 


р 5 
9,0) -1- > 4L 

i-l 

q 
0, (L) -1- > 0,1 

j=l 
. ٩ ذو توقع رياضي معدوم وتباين ثابت‎ Gaul و ,6 تشويش‎ 

يسمى “(1-1) بمعامل التكامل الكسري الذي يتفكك وفق صيغة النشر التالية: 
d(d —1)...(d ^ n1)‏ هم d(4 -D‏ 
n!‏ !2 








(1- L) -1- 4+ ....+ COD" L" +0(L""') 
а. للقيم المحتلفة ل‎ Les نقوم بإعطاء خصائص هذه السيرورة وذلك‎ 
с تقع‎ OL) الحدود المميز‎ S كان 1/2-<4 و كل حذور‎ lj e 
invertible قابلة للقلب‎ [Y السيرورة‎ О حذر الوحدة»‎ 
و كل حذور كثير الحدود المميز )0,(1 تقع حارج‎ d<-1/2 كان‎ lj e 
Ser Te 
anti- ضد الصمود‎ {Y} السيرورة‎ ol ¿—1/2<d<0 كان‎ je 
. persistent 
سيرورة مستقرة بذاكرة طويلة‎ {Уу op e O<d<1/208 إذا‎ © 
GAM استخدامها لنمذجة الصمود طويل‎ Se (الاستقرارية طويلة المدى)‎ 
التي تعتبر موجبة بوتيرة بطيئة نحو‎ GI في هذه الحالة» تتناقص دالة الارتباط‎ 
Kk شكل قطع زائد) عندما تكبر عدد الفجوات‎ Деу الصفر‎ 
التي تدرس بنية الارتباط قصير المدى و معامل‎ ARMA cja تتضمن هذه السيرورة‎ 
التكامل الكسري الذي يشرح الحركة طويلة المدى. ترتبط الخصائص الأصلية للسيرورة‎ 
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ARFIMA(p,d,q)‏ بشكل А5 M‏ طويلة المدى. يمكن دراسة هذه الخصائص بافتراض 
حالة السيرورة الكسرية als. ARFIMA(0,d,0)‏ الارتباط plk) = y(k)/ y(0) àlll‏ 
هذه السيرورة تعرف كما يلي: 
_T(k+d)rd-d)‏ 
Г(К—4+1)Г(а)‏ 





p(k) 


والتى تكتب بالصيغة التقاربية التالية: 


I'1— 4) , зал 
k) ~ ————k 
p(k) Га) 
: هذه السيرورة هي‎ Spectral Density دالة الكثافة الطيفية‎ 
o e [0,z] Je من‎ f(o)=[2sin(w/2)]** 


والتي تكتب أيضا بالصيغة التقاربية كما يلي: 








Жозе, |o>0 
Frequency عند الذبذبة‎ (pick) العامة تُظهر دالة الكثافة الطيفية حالة شاذة‎ ILI في‎ 
وتتناقص على شكل قطع زائد.‎ 0 
:3 Jus 
ARFIMA(0, 0. باستعمال تقنية ا محاكاة» المطلوب بناء سلسلة زمنية تخضع للسيرورة‎ 
:23, 0) 
(1- L)*Y, = е, 


نستخدم — 5.04 RATS‏ 3 عملية ا محاكاة مع 21000 :T‏ 


ALLOCATE 1000 

FREQUENCY 1 500 
SOURCECNOECHO) SGAMMA ARC 
SOURCECNOECHO) ARFSIM SRC 
COMPUTE d = .23 

COMPUTE T = 500 

CLEAR Y 

(@ARFSIM d T Y 

GRAPH 1 

ET 
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الشكل رقم )5(: محاكاة سيرورة ARFIMA‏ 













































































بمكن أيضا استخدام برمجية GAUSS‏ لهذا الغرض: 
new,‏ 
library tsm,optmum,pgraph;‏ 
mdseed 123456;‏ 
d — 0.23;‏ 
Nobs = 1000;‏ 
{y,retcode} = RND arfima(d, 0,0, 1, 1000, N obs, 1);‏ 
t= seqa(1,1,Nobs);‏ 
graphset;‏ 
_pdate = ""; _pnum = 2; pltype = 6;‏ 
title("Fractional processes");‏ 
_plegctl = {2 71 1}; plegstr = "d=-0.23\";‏ 
xlabel("time");‏ 
xy(ty);‏ 


2.2. طرق تقدير معلم الذاكرة الطويلة: 

‘Heuristic methods الاستكشافية‎ J الطر‎ 2 

تسمح هذه الطرق فقط بتقدير معلم التشابه cH Auto-similarity QIU)‏ يتعلق الأمر 
هنا بإحصائية R/S‏ و „Hurst pl‏ 

تعرف إحصائية R/S‏ كامتداد للمجاميع الحزئية للانحرافات بين السلسلة و متوسطها 
الحسابي مقسوما على انحرافها المعياري: 


ils 


RIS =O, =| max ч, -7) min DO, -7,)‏ 
حيث oy‏ هو GLAY‏ المعياري للسلسلة» Y,‏ متوسطها و 7 حجم العينة. العبارة الأولى 
هي الحد الأقصى على k‏ للمجاميع الحزئية ( k.‏ انحراف بين Y,‏ و متوسطها والعبارة 
الثانية هي الحد GoW‏ على & للمجاميع الحزئية للانحراف. 
ترتبط هذه الإحصائية بشكل التوزيع الحامشي للسلسلة» تسمح إذن BASIL‏ عن 
وحود іш‏ ارتباط طويل المدى في سلسلة زمنية معينة» إلا أن الإحصائية R/S‏ لا تمثل 
احتبارا إحصائيا بمعنى الكلمة باعتبار أن التوزيع الاحتمالي غير معروف. 
إن الميزة الأساسية ذه الإحصائية أنما تعطي معاملا يسمى بأس Hurst‏ الذي يسمح 
بتصنيف السلاسل الزمنية تبعا لنوع الارتباط. في هذه الحالة» Se‏ تمثيل المعطيات بالعلاقة 


التالية: 
H‏ 1 
Ris = [27]‏ 
2 
He log(R/S) 0‏ 
logT‏ 


يمكن تحديد مقياس للارتباط طويل Lil C, Gall‏ بأس сей С, -Hurst‏ 
الارتباط بين Luge‏ المشاهدات الماضية (الكبيرة) و متوسط المشاهدات المستقبلية 
(الكبيرة). الارتباط طويل المدى يعرف بالصيغة التالية: 
Q,227-]‏ 
يمكن أن نصنف السلاسل الزمنية وفق القيمة المأخوذة من أس :Hurst‏ 
e‏ إذا كان 1/2- ob ¿H‏ السيرورة لا تتميز بأي ارتباط طويل «sal‏ 
الارتباط C,‏ معدوم مثلا التشويش الأبيض White Noise‏ أو سيرورات 
الذاكرة القصيرة .Short Memory processes‏ 
e‏ إذا كان 1 > H‏ > ۰1/2 فإن السلسلة pod‏ بذاكرة طويلة» معاملات الارتباط 
3120( كلها sa‏ =¿ تتناقص ببطء عندما تكبر الفجوة الزمنية (التباطؤ). 


== 


252) ضد‎ AU السيرورة تعتبر في هذه‎ Ob ¿O< H «1/2 إذا كان‎ e 
с, ارتفاع متبوعة بمراحل انخفاض. الارتباط‎ Jol :Anti-persistent 
سالب» يتعلق الأمر هنا بضد الصمود طويل المدى.‎ 

لقد أشار )1991( Lo‏ إلى هذه إحصائية R/S‏ تمثل مشكلا حقيقيا يتمثل في شدة تأثرها 
بالارتباط قصير المدى للسلسلة. إذا كانت السلسلة الزمنية تتميز بذاكرة قصيرة» فتقدير 
أس Hurst‏ باستعمال تحليل R/S‏ متحيزا ولهذا السبب» اقترح )1991( Lo‏ إحصائية R/S‏ 

المعدلة والتي تأحذ الشكل التالي: 
ээ -Y,)- min DO, - _ Y, J‏ [ 


O, = R/6,(q)= 





1 
oy (q) 


G,(q)= R/S, = т50- Y, y += DO -Y,XY, , i] 


i=j+l 


J š 
wi- GET . 
w, (q) 22 q مع‎ 


Andrews g بالمقابل»‎ .Newey-West. (1987) تم وضعها من طرف‎ w,(q) 


(1991) الاحتيار التالي: 
3T 1/3 20 2/3‏ 
DOUÉ =‏ 
J [k]‏ الجزء الصحيح | . k,‏ و Ó‏ تقدير الارتباط الذاي من الدرحة الأولى. 


تعطى الأوزان (ي) ,س بالعلاقة |——|—1= cw,‏ يمكن القول أن التوزيع المحدود لإحصائية 











تطبيقياء نمثل بيانيا هذه الإحصائية. إذا كانت السيرورة ذات ذاكرة طويلة» فهذا يعنى 


أن النقاط يجب تتشتت عشوائيا حول خط مستقيم بميل 1/2< H‏ من أجل فجوات 


g 


زمنية كبيرة ,۸ وانطلاقا من الشكل البياني يمكن التفريق بين سيرورة ذات ذاكرة طويلة و 
S 1515 enl‏ 
ады‏ 

نقوم بتطبيق الطريقة a> ul‏ على X52,»‏ سهم France Telecom‏ باللوغاريتم 
حلال الفترة الممتدة بين 1998/01/05 و 2005/02/29. المطلوب تقدير أس Hurst‏ و 
التمثيل gl!‏ لإحصائية R/S‏ المعدلة. 

يحتوي برنامج 5 على ملف hurst.sre "source file’‏ الذي من خلاله يسمح 


بتقدير مقدر لمعلم Hurst‏ و تمثيل إحصائية R/S‏ بيانيا: 
SOURCECNOECHO) HURST SRC‏ 
(QHURST DLOGY #‏ 


Linear Regression - Estimation by Least Squares 
Dependent Variable LOGRS 


Usable Observations 540 Degrees of Freedom 238 
Total Observations 1973631 Skpped/Missing 1973091 
Centered R**2 0.930641 R Bar **2 0.936523 
Uncentered R**2 0.997330 TxR**2 538.666 
Mean of Dependent Variable 1.1978288П25 
Std Error of Dependent Variable D.2314326612 
Standard Error of Estimate 0.0608 29808 1 
Sum of Squared Residuals 1 9907297767 
Regression Fil, 338) 7953 2645 
Significance Level of F O.00000000 
Durbin Watson Statistic 0.055386 
Variable Coeff std Error T- Stat Signif 
Ms spp obe sese Ж ЕЖ Ж SR ROF علد‎ see ЖЖ ЕЕ se spp ЖЖ be pese علد‎ ope se RR oe op pep se pop e spese R sep R Ж RR oe e b RR R 
1. Constant 0107111493 D.0148362573 -7 20679 0.00000000 
2. LOGNOBS 0.302000829 0006343238 88.182108 0.00000000 
Hurst exponent = 0.50570 


من خلال نتائج تقدير معلم Hurst‏ يتبين أن سلسلة مردودية سهم France‏ 
Telecom‏ تتميز بوحود ذاكرة طويلة OY‏ القيمة المقدرة لأس Hurst‏ محصورة بين 0 و 


+ 


аа.»‏ (6) يؤكد هذه النتائج حيث أن إحصائية R/S‏ معنوية باعتبار أن النقاط 


تتشتت عشوائيا حول خط مستقيم من أحل فجوات زمنية كبيرة. 


الشكل رقم (6): تقدير إحصائية 1/5 











يمكن أيضا استعمال GAUSS а,‏ لتقدير الإحصائيات المطلوبة وذلك بالاستعانة 
بالبرنامج التالي: 


new, 

library tsm,optmum, pgraph; 
TSMset; 

#include hurst. src; 

load y[1,540]=ftelecom. dat, 
(H.x) = HURST(y,2,5); 

N = z[.,1]; 

Q =x[.4J: 

V = [.,5]; 

fit = x[., 6]; 

print ftos(h,"Hurst exponent: Volf" 4,3); 


نمثل بيانيا إحصائيتي R/S‏ و R/S‏ المعدل: 
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graphset; 
_pdate ="; pnum = 2; 
title" FS statistic"), 
slabel("n"); ylabel("la g(R/2)"); 
LOGH ове) ВЕ); 
Htle("V]n[ statistic"); 
slabel("n"); ylabel("V]n['") 
Bound = oneziraves(V), 2). *(0. 809-1. 862); 
 pitype = 6-1-1; 
xy(N,V-Baound); 


2 الطرق 45 المعلمية :Semi-parametric methods‏ 
Geweke and Porter-Hudak. (1983) c šI‏ طريقة تقدير شبه معلمية ترتكز على 
انحدار طيفي .'Spectral Regression"‏ بين هذان الباحثان أن معلم المعاينة لانحدار 
لوغاريتم الدالة الدورية periodogram‏ على متغير مستقل تحديدي من Je)‏ الذبذبات 
الأولى ل Fourrier.‏ 27/7 = ره بطريقة المربعات الصغرى العادية يعتبر مقدرا متقاربا 

للمعامل 4. ترتكز طريقة GPH‏ على دالة الكثافة الطيفية المعطاة بالعلاقة التالية: 


-2а 


о) - |] - f). œel0r] 





2 2 


00 
f,(@))=———— —‏ هي الكثافة الطيفية للسيرورة 
pe‏ 27 











.(1- LY' Y, = =, ARMA 
بإدحال اللوغاريتم على دالة الكثافة الطيفية» نحصل على:‎ 








log f(@,) = log f, (0) — d log] ae tl dao f,(@;) 
EE 7.0) 
:"periodogram" à gull الدالة‎ PO) P 


1-1 қ 
معلم النافذة المختار‎ r 3 النافذة الطيفية‎ ЖО) مع‎ «1,(@;) == УА rye “” 
ыты 


.0<Ж(Т)<Т OS CS‏ إذا اعتبرنا GLAM of‏ 5 من الصفرء فالعبارة 


f, (0)‏ /(ره) log(f.‏ عكن LA]‏ لدينا إذن: 


s 


Y, =0+ ВХ, +1, 
Y, = 1061, (0,) حيث:‎ 
-іш; 2 
X, = 1051-е 
1,(0;) 








md =E 

7; = log Fej (7) 

а = log f,(0)+ E(7) 
B=-d 


T. ) А (Т)‏ متزايدة & 20 g(T)=T" Тоо: Ù m(T)/T‏ مع 
1> سس > 0. MEN‏ العشوائية ,7 مستقلة ذاتيا Fog‏ — بصفة تقاربية لقانون ”ر 
بدرحة حرية ۷ ترتبط بمعلم النافذة الطيفية. 


مقدر معامل التكامل الكسري بطريقة المربعات الصغرى معطى بالصيغة التالية: 
(x, - Xr, - Y)‏ 


qe” _ i=l 





, (x, -Х) 
=1 


1 


U (logT) /m—0 بحيث‎ m متتالية‎ c, و إذا‎ -1/2«d «1/2 إذا كان‎ 


00 ج OF (T‏ مقدر OLS‏ يتبع بصفة تقاربية التوزيع الطبيعي: 





To من أجل‎ ден ‚м d, var(7) 


» (x, =A] 


T" SLL أن‎ Crato et Lima (1994) و‎ Porter-Hudak (1990) بين كل من‎ 


ينبغي احتيارها بحيث I = Т"‏ مع 0.5,0.6,0.7,0.8 = m‏ . 
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مثال 5: 
نقوم بتطبيق طريقة GPH‏ لتقدير معلم الذاكرة الطويلة على السلسلة الشهرية لأسعار 
البترول باللوغاريتم (ذات الفروقات من الدرحة log-differenced Oil Spot (AsV!)‏ 


.2008 خلال الفترة الممتدة بين شهر فبراير 1973 و ديسمبر‎ Prices 


نأحذ في هذا JU‏ قيمتين من إحداثيات الدالة الدورية .Periodogram‏ 4 من 


اختيار قيمتين هو دراسة استقرارية المقدر عندما يتغير عدد إحداثيات الدالة الدورية. 


يحتوي برنامج RATS‏ على ملف GPH.SRC "source file’‏ الذي من خلاله يسمح 
بتقدير مقدر لمعلم الذاكرة الطويلة بتقنية :GPH‏ 
من أجل :m=0.8‏ 


SOURCE(NOECHO) GPH.SRC 
@GPHPOWER-0 8) DLOIL / 


SOURCECNOECHO) GPH ARC 
(@GPH(POWER=0.5) DLOIL / 


الجدول )177 التقدير شبه المعلمي لمعامل التكامل الكسري باستخدام طريقة ОРН‏ 




















الإحداثيات 
pos Po‏ 
0.35 0.274 
)2.32( )4.41( 





القيم التي بين قوسين هي قيم ستيودنت 


نلاحظ أن فرضية الذاكرة الطويلة مقبولة باستخدام اختبار OY GPH‏ قيم ستيودنت 
أكبر تماما من القيمة المجدولة للتوزيع الطبيعي 1.96 عند مستوى معنوية 905« كما نلاحظ 
أيضا أن d ма‏ محصور بين 0 و 0.5« Le‏ يؤ كد أن السلسلة تتميز بوجود ذاكرة طويلة. 


FIIT 


نشير هنا أنه يمكن استعمال نوافذ طيفية أحرى مثل النافذة المثلثية» «Bartlett‏ 
...cTuckey «Daniell‏ لتقدير معلم الذاكرة الطويلة d‏ وباستخدام هذه النوافذ الطيفية» 
£ 1 
يعتبر المقدر أفضل بكثير من ذلك المحسوب بطريقة GPH‏ . 


بين )1991( Newbold and al‏ أن مقدر Gly GPH‏ من مشكل أساسي يتمثل في 
وحود pA‏ الدالة الدورية المقدرة estimated periodogram‏ بصفة تقاربية. لهذا السبب» 
اقترح Robinson (1995b)‏ طريقة سهلة تسمح فقط بتقدير معامل التكامل الكسري d‏ 
بدون إعطاء أي معلومة تتعلق بتقدير المعالم الأخرى. 


يعتبر Robinson (1995b)‏ المقدر Att)‏ للمعلم H‏ المقترح ذا توزيع طبيعي ولكن у‏ 
يفترض هذا المقدر أي صفة طبيعية للسيرورة. 

لتحديد عبارة А‏ لا بد أولا من إعطاء بعض التعريفات. لتكن Uis R(H)‏ معرفة 
بالعلاقة التالية: 


R(H) = logG(H) - (2H — D log À 
m 


j=l 


G(H) . 1 5985 GUT) 5‏ المعطى بالصيغة: 

^ 1 < E 

G(H)- У 7‏ 
m j=‏ 
حيث т=27‏ من أجل T‏ زوجي و )7+1( m-‏ من أجل T‏ فردي. في & 
التقاربية» المعلم m‏ يقترب ببطء نحو 200 
يعطى المقدر 77 كما يلي: 

H= arg min К(Н) 

A, «@=[A,,A,] =‏ و A,‏ يتم احتيارهما بصفة كيفية بين 0 و 1 بحيث 


.0<A, <A, <l 


1- Chikhi (2001), p. 69. 
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نشير هنا إلى أن À‏ مقدر طبيعي Q H,- ) Gaussian estimator‏ النموذج المعلمي 
аш‏ 
ЛА) GA. ep]‏ 


مع G,‏ و H,‏ هي على الترتيب القيم الحقيقية ل . Ge[0,o]‏ و H e[0,1]‏ . لهذا 
المقدر سرعة co JUS‏ تساوي em?‏ 


:6 Qua 


باستعمال معطيات المثال السابقء نختبر فرضية الذاكرة الطويلة وفق تقنية Robinson‏ 
بالاستعانة بتعليمة ;4 :RATS‏ 


ALLOCATE 455 
FREQUENCY 1 455 

SOURCE(NOECHC) ВОЗЕ ЕС 
COMPUTE T = 454 

SET X 1T = DLOIL 

@RGSECPOWER=.3) DLOIL 1 T DHAT ОЗЕ 


نقوم بحساب القيمة المقدرة ل .4 والخطأ المعياري قبل حساب إحصائية ستيودنت: 


DISPLAY ‘DIFFERENCED d :'#### DHAT #### Яна DSE 
DIFFERENCED d : 0.290 0.040 

COMPUTE DHAT=0.220 

COMPUTE DSE=0.040 

COMPUTE TSTAT= DHAT/DSE 

DISPLAY 'TSTAT-' 

TSTAT= 7.24 


من خلال هذه النتائج» يمكن أن نؤكد أن d (МАШ‏ معنوية إحصائية بنسبة A gine‏ 
oY 5‏ إحصائية ستيودنت أكبر تماما من القيمة المحدولة 1.96 Ма)‏ يعني أن هذه 
السلسلة تتميز بذاكرة طويلة. 

إن التوزيع التقاربي ) . Y d‏ يرتبط لا بمعالم الانحدار GI‏ و المتوسط المتحرك ولا 
بالتوزيع الاحتمالي للخطأ العشوائي للسيرورة .ARFIMA‏ تعتبر إذن الطرق شبه المعلمية 
متحيزة في حالة وحود МА) AR Îles‏ موحبة و كبيرة وأيضا سيكون هناك مبالغة أو 
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زيادة في تقدير الحركة طويلة Gall‏ للسيرورة U c(over-estimation)‏ يجعلنا d Жа‏ 
استعمال طرق cel‏ مثل طرق المعقولية العظمى عندما OSG‏ التوزيعات الاحتمالية 
معروفة. 

:Maximum Likelihood Procedures طرق المعقولية العظمى‎ 2 

يتعلق الأمر بتعظيم دالة المعقولية التامة أو التقريبية. يعتبر المقدر المتحصل عليه بطريقة 
المعقولية العظمى التامة المقترح من طرف )1992( Sowell‏ الأفضل و الأقوى من بين 
المقدرات المقترحة في حالة وحود مركبة قصيرة المدى. يحتاج حسابه» عند كل NS‏ 
خحوارزمية التعظيم» إلى مصفوفة التباينات-التباينات المشتركة ومعكوسها. 

أعطى )1992( Sowell‏ دالة المعقولية العظمى غير الشرطية التامة لسلسلة زمنية 
مستقرة وطبيعية ذات تكامل كسري. لتكن y,‏ أي سلسلة زمنية و Rue Y,‏ مكونة من 
Т‏ مشاهدة حيث Y, LY = [y уо yp]‏ تخضع للقانون الطبيعي بمتوسط معدوم 
ومصفوفة تباين-تباين مشترك LX‏ تعرف dis‏ الكثافة كما يلي: 


FOR уре exf- zur) 


даа А а АР) Да 


T 1 l1. 
L(Y, ,0) = 108 27 - z LSO) - gre (OY, 








حيث 


حيث 0 هو شعاع ДАП‏ الحقيقية غير المعروفة الذي يتضمن تباين Шу‏ معلم التكامل 
الكسري و معالم الانحدار الذاتي و المتوسط المتحرك. 

يتم الحصول على المقدر 0 1 . © وذلك بتعظيم لوغاريتم دالة المعقولية على شعاع 
AL‏ © أي: 


6 1 6 l. д 
јо (0e 2 827-57 
50. (Y,,0) 2 66, gl (9) 2 г 20, (O)Y, 


Ў 
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يعتبر المقدر 0 5 Ө.‏ حلا للمعادلة: 


Q ^ 
—-1L(Y,,0) - 0 
66, (Y, ,0) 


التوزيع التقاربي paal‏ طريقة المعقولية العظمى التامة يعطى Ô— panel‏ لا 
هج uns) T‏ بصفة أكيدة تقريبا) و JT(0-0)‏ يؤول بتوزيع احتمالي إلى القانون 


D(6) = — =Í lex og DES ro) dY 


Fox and Taqqu (1986) с š!‏ استعمال تقريب طيفي لدالة المعقولية العظمى التي 
تعطي مقدرات صحيحة و مضبوطة انطلاقا من عدد مشاهدات كاف. تعتبر هذه الطريقة 
أكثر فعالية ولكن نواحه صعوبة كبيرة في الميدان التطبيقي بسبب حساسيتها للشروط 
الابتدائية المعطاة للحوارزمية. 
بصفة cile‏ استخدام خوارزمية التعظيم تحتاج إلى اختيار قيم ابتدائية لمحتلف معام 
نموذج .ARFIMA(p,d,q)‏ لتحديد نموذج الذاكرة الطويلة» نتبع الخطوات التالية: 
1. دراسة استقرارية السلسلة على المدى القصير وحساب السلسلة ذات الفروقات 
من الدرجة الأولى (في أغلب السلاسل الزمنية) 

2. تقدير معامل التكامل الكسري d‏ باستعمال СРН «R/S cU‏ و .Robinson‏ 

3. من أحل كل قيمة | ud.‏ نحسب السلسلة DY, Jd‏ -1]) ثم نقدر بطريقة 
Gauss-Newton‏ النموذج ARMA(p,q)‏ مع حساب تباين البواقي. 

4. نختار كقيم ابتدائية المعالم المقدرة لنموذج ARMA‏ الأمثل الذي يصغر تباين 
البواقي. 

S‏ يتم تقدير ARFIMA(p,d,q) с>) dl‏ وذلك بتعظيم دالة المعقولية على 
جميع المعالم وبإعطاء الدرجات (الرتب) القصوى 3 - 0 - م . 


=381= 


26 نختار نموذج ARFIMA‏ الأمثل بتصغير معياري AIC‏ المصحح من طرف 
2 
Schwarz » Hurvich and Tsai (1989)!‏ 
مثال 7: 


نطبق هذه الطرق على السلسلة اليومية لمردودية مؤشر GUY! FAZ‏ باستعمال 6971 
مشاهدة. يبين الجدول التالي نتائج تقدير نموذج :ARFIMA(p,d,q)‏ 


الحجدول (8): التقدير بطرق المعقولية العظمى 














АА) ol طريقة المعقولية‎ жЕ „АА اللعقولية‎ аА 
Sowell Fox-Taqqu 
AICc معيار‎ SIC معيار‎ AICc معيار‎ SIC معيار‎ 
(3, 0.0859, 3) (2, 0.0511, 0) (3, 0.0949, 3) (0, 0.0642, 2) 
ta = 2.4718 ta = 2.9007 іа = 2.5816 іа = 2.8576 
ML = 22334.929 | ML = 22329.824 | ML = 22334.158 | ML = 22328.879 

















السطر الأول يظهر ARFIMA gist‏ المختار وفق معيار AICC‏ و ty SIC‏ القيمة 
المحسوبة لإحصائية ستيودنت» أما السطر الثالث be‏ قيمة لوغاريتم المعقولية المعظمة. 


من خلال هذا الجدولء نستنتج أن سلسلة المردودية تتميز بذاكرة طويلة أي قابلة 
ый‏ على المدى الطويل باعتبار أن إحصائيات ستيودنت أكبر تماما من القيمة المحدولة 
للتوزيع الطبيعي 1.96. نلاحظ أن هناك صمود طويل المدى وحركة سعر FAZ‏ تظهر 
كنتيجة لصدمة خارجية مستدامة. 


1- يعطى معيار ATC‏ بالعلاقة التالية: 
AlCe =—2LV эк ee‏ 
T-(k+1)‏ 
LE Cus‏ هي لوغاريتم Alla‏ المعقولية المعظمة» k‏ عدد alles‏ النموذج و 7 حجم العينة. 
? معيار Schwarz‏ معرف كما يلي: 
SIC = -(T - p)lnó2 + kin(T — p)‏ 
«X.‏ 1 — 
حيث р‏ هي درجة قسم AR‏ و Ê, «б; = — > Š‏ هي سلسلة البواقي. 
p‏ ل 
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في سيرورة ذات ذاكرة cal gh‏ معاملات الارتباط الذاتي تؤول إلى الصفر عندما تكبر 
الفجوة الزمنية ولكن تناقص هذه المعاملات يكون بوتيرة متمهلة أي على شكل قطع 
زائد» Less‏ لصدمة خارجية» تبتعد السلسلة الزمنية» خلال فترة Ада)‏ طويلة 4а‏ عن 


مسارها السابق وتعود إلى قيمتها بعد فترة طويلة نسبيا. 


3. التحليل غير المعلمي للسيرورات العشوائية بطريقة النواة 

تستعمل هذا النوع من التقنيات في حالة ما إذا كانت بنية السيرورة غير الخطية غير 
معروفة» فيمكن تعميم النماذج غير الخطية إلى نماذج Мз‏ لا تتضمن أي معلم. كان أول 
من أدحل هذه التقنية إلى السلاسل الزمنية هو كل من )1979( Collomb «Вова‏ 
)1980( و )1983( -Robinson‏ 


في نموذج عشوائي» يوجحد حصائص كثرة لحا تأثير مباشر على السلوك الح ركي 
للنموذج مثل الصمود والتنبؤء فهي ترتكز على اختيار المتغيرات المبطأة التي تبقى مفتوحة 
في النماذج المعلمية غير الخطية. إضافة إلى Ай US‏ صعوبة كبيرة في تحديد النموذج 
المعلمي غير الخطي OY‏ هناك عدد لا „ай‏ من هذه النماذج» نما يؤدي إلى مشاكل أكثر 
تعقيدا في النمذحة» حيث أن الاحتبارات غير قادرة على تحديد النموذج الملائم وخاصة 
إذا كانت السيرورة العشوائية تتميز بذاكرة قصيرة. كل الدراسات أثبتت قوة المقدرات 
غير المعلمية وتفوقها على تلك لمعلمية الكلاسيكية» نذكر من بين هذه الدراسات 
Rosa (1993) «Gannoun (1991) «Carbon and Délécroix (1993)‏ و Chikhi and‏ 
Terraza (2002)‏ . 


3 التقدير غير المعلمي لدالة الكثافة بطريقة النواة: 

تلعب Шо‏ التوزيع دورا مهما في دراسة القانون الاحتمالي لعينة معينة. غير YU‏ 
تسمح بالحصول على نتائج دقيقة حول هيكل هذا القانون. Lege‏ عن ذلك» عندما تكون 
لمتغيرات العينة دالة كثافة og‏ فهذه الأخيرة تعطي معلومات أكثر دقة على القانون 
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(تشتت» منوال..الخ) وهذا يفسر لاذا تقدير ع يعتبر مشكلا أساسيا في الطرق غير 
المعلمية. يكمن الهدف الأساسي إذن في تقدير دالة BUS‏ المتغيرات Z‏ 7,4 التي تشكل 


سيرورة مستقرة. نعتبر هنا مقدر :Parzen-Rosenblatt‏ 





red 
حجم العينة يؤول إلى‎ Ú تمثل متتالية موحبة تؤول إلى الصفر‎ h, حجم العينة»‎ T حيث‎ 
دالة النواة.‎ K(.) مه و‎ 
بعين الاعتبار المشاهدات‎ Jet نستخدم بصفة عامة مدرج تكراري متحرك» أي‎ 
عدد النقاط‎ c]y- h 1/2, y + h 12] من الشكل‎ y وم ركز حول‎ h, طوله‎ Ла الواقعة في‎ 
التي تقع في هذا ا محال تحقق:‎ 
ФУ, zd 
2 h 2 
بمقدار جد ضئيل‎ Y, يمكن اختيار النواة بحيث يكون الوزن الموحود على المشاهدات‎ 
بالمقارنة مع المشاهدات البعيدة عن ر. يمكن أن نعرف أنواعا كثيرة من مقدرات الكثافة‎ 





باحتيار K‏ منها: النواة «Epanechnikov | (às aJ!‏ الثنائية. ық Ll...‏ مقدر النواة تمهدا 
بالنسبة للمدرج التكراري الذي هو ثابت بقطعة ومتقاربا بصفة سريعة وهذا ما يؤدي بنا 
إلى وضع فرضيات إضافية على النواة. في هذه الحالة» نفرض UT‏ موجبة تماماء متناظرة» 
محدودة وقابلة للتكامل» تحقق الخصائص التالية: 

y] еме уко) 0ج‎ a 

pl Коду 2‏ حيث |p]‏ هو الشكل الاقليدي على “۸ 

RÝ 
[K@)dy =1 G 
TED is J تحدر الإشارة إلى أن سرعة تقارب المقدرات غير المعلمية هى من‎ 


واختيار النافذة Bandwidth‏ مهم للغاية UN‏ تحدد درحة تمهيد المقدر. 
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:8 Ji 
قررنا التأكد من صحة هذه النتائج على سلسلة مصطنعة عن طريق محاكاة تخضع‎ 
— TSM Module — GAUSS 3.2 %® м للتوزيع الطبيعي المختزل المركز. بالاستعانة‎ 


نقدر دالة الكثافة بطريقة نواة ¿Epanechnikov‏ يتغير طول السلسلة من 50 إلى 100000. 


new; 
library tsm,optmumpgraph; 
ТЭМ еф; 
tidseed 123, 
у= айат, D, T= 50,150... 50000, 100000%/ 
[x dens F. retcode} = Кене); 
graphset, 
_pdate ="", рит = 2; 


title ("Probability density Fanction"y, 
_plegstr = "estimate true"; 
_plegctl= 1; 

xytx,dens-pdfn(xr 


تظهر النتائج في الجدول التالي: 


الجدول )109 ale c5‏ معلم التمهيد (النافذة) 









































h, النافذة‎ T 

0.4889 50 
0.3854 150 
0.3151 500 
0.2738 1000 
0.1918 5000 
0.1743 8000 
0.1667 10000 
0.1215 50000 
0.1059 100000 





يتضح ul‏ من خلال xli J s‏ أعلاه أنه 15 كان كبر عدد المعطيات المستعملة» 
تنخفض قيمة النافذة» فنافذة كبيرة جدا تؤدي إلى تمهيد مبالغ فيه -Over-Smoothing‏ 
فضلا عن ذلك» إذا زادت ch,‏ التباين يتناقص ولكن مقدار التحيز يزداد. في هذه الحالة» 


نختار نافذة Oy‏ بصفة تقاربية بين التباين و التحيز. اقترح )1977( Deheuvels‏ لتقدير 


ا 


دالة الكثافة الاختيار التالى 79 6,T‏ = ,۸ (هذا الاختيار لا يأحذ بعين الاعتبار شروط 


المزج (Mixing Conditions‏ حيث © < مقدر الانحراف المعياري للسلسلة. 


الشكل رقم (T)‏ تقدير دالة الكنافة بطريقة نواة Epanechnikov‏ 





Ы, АЙ‏ أنه إذا كانت النافذة كبيرة حداء فهذا يؤدي إلى سرعة تقارب غير حيدة. 
эде OS Lake‏ مشاهدات السلسلة يساوي 400 نلاحظ بسهولة أن دالة الكثافة 
المقدرة لا تقترب بصفة كلية من تلك النظرية. كلما كان حجم العينة ues‏ كلما كانت 
سرعة التقارب dam‏ هذا يعني أنه إذا كانت T‏ صغيرة جدا والنافذة كبيرة» فسرعة 
التقارب غير مثلى. في هذه الحالة يكبر مقدار التحيز (أنظر الشكل (7)). 
ды‏ 9: 

نقوم بتقدير BUSI Шы‏ لسلسلة لوغاريتم Dow Jones‏ ذات الفروقات من الدرحة 
الأولى بطريقة النواة في الفترة الممتدة بين 1896/05/26 و 2006/08/17. يُظهر الشكل 
all‏ التالي تطور سلسلة مؤشر :Dow Jones‏ 
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الشكل رقم )8( : سلسلة مؤشر Dow Jones‏ 


Dow Jones 
1200 


1000 
800 
600 
400! 


20 














5000 10000 15000 20000 25000 30000 


لتقدير دالة الكثافة بطريقة النواة نستخدم ;54 5.04 RATS‏ وفق التعليمة AJLI‏ 


LoGDJI/LOGDI 
DIFF LOGDI /DLOGDJI 


SOURCE(NOECHUO) KERNEL. SEC 
(@EERNEL(EERNEL=EPANECHNIEOY STYLE=LINES,NGRAPH) DLOGDI f 


الشكل رة مم (9): تقدي ر غير معلم à АЛАЛЫ,‏ 
(h, = 0.1345) Epanechnikov $ + i‏ 


O84 
0% 4 
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3. سيرورة الانحدار الذاتي غير الخطي: 

NAR-) ARCH مع خطأ‎ {Y} غير الخطي‎ GI كتابة سيرورة الانحدار‎ Хх 
: كما يلي‎ Lol, (ARCH 

Y, = ЈОХ) «o ^ (X e, 

X, = (Уә) c‏ منقول شعاع للمتغيرات المبطأة ,3 > .......> d‏ و 
Lid(0,)‏ ~ ,ع . لنفرض of‏ كل التباطؤات (Lags)‏ مهمة لتحديد دالة المتغيرات المستقلة 
JSO‏ 

الفرضيات المتعلقة بمذه السيرورة معطاة من طرف )1994( :Doukhan‏ 

Xy, = (Y... м)" السيرورة‎ Mi, من أجل كل عدد صحيح‎ (НЛ) 
مع‎ mixingf- القوي‎ ph aoe je و‎ LE مستقرة‎ 
حيث:‎ Түсе о < 0,c, > 0 

B(T) = Esup| PAR.) - P(A): 4 e RE, ) 


г 3 
iD «ТР qu ...... Хы; - ا‎ oreo هي‎ R, حي‎ 


(Н.2)‏ التوزيع المستقر للسيرورة ,× А‏ دالة gu (ху), хи ER” BUS‏ مستمرة. 
إذا استعملنا مقدر eNadaraya-Watson‏ فيجب أن تكون الدالة g,,()‏ قابلة للتفاضل 
بصفة f() МАЛ (Н.3)‏ قابلة للتفاضل مرتين بصفة مستمرة و الدالة O(.)‏ موجبة 
ومستمرة. 

(НА)‏ العزوم الأربعة الأولى ل {в}.‏ محدودة. 

K:ROR (НА)‏ نواة із»‏ ومتناظرة و зде hah,‏ موجب مع 
co‏ ج “0,774 ج hi‏ عندما تكون مه ج .T‏ 


يُلاحظ أن: K|} = [K одаи, ох = [KG du‏ من أجل ore RE‏ لدينا: 


1 k x; 
K, (x) = КС 
j=l 


23882 


Se‏ تقدير دالة التوقع الشرطي FO‏ والتباين sh‏ التطاير) الشرطي o()‏ باستخدام 
تقنيتين: مقدر f(x) Nadaraya-Watson‏ و المقدر الخطي JA‏ (أو الموضعي) Local‏ 


i Ў, (x) Linear Estimator 


E a euis) OG S ast 
Far aul) 3 


من أجل схе RE‏ يمكن كتابة المقدرين رياضيا على الشكل التالي: 
F(x) = GZWZ)'ZWZ‏ 
f(x) = e (Z,WZ,) 2302‏ 


Z = (l... 


T'=T-i,+1 үә 
Asymptotic و التوزيع الطبيعي التقاربي‎ The convergence التقارب‎ Q 3 


Masry and من طرف‎ NAR-ARCH للنماذج‎ Nadaraya-Watson لمقدر‎ Normality 
لدينا:‎ «Tjostheim (1995) 


AT hE P(x) О) 1 (0, GO + b E) N(0,VG9) 
AT ро) f) қо) 2 N(0,7 (x) 
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liag‏ عندما يكون مه ج T‏ مع التحيز التقاربي: 


p وى‎ = Z J VAC) Уф) 
i 2 g(x) 





b (x) = rly? £c) 
с(х) 
g(x) 

бе [Xi Keds, و‎ || = [K^ Gas, حيث‎ 





Ve)= |К 


2k 
2 


هذين المقدرين نفس التباين التقاربي. ترتبط هذه الأخيرة بدالة التباين الشرطي ox)‏ 
و دالة الكثافة g(x)‏ تعتمد نسبة تقارب المقدرات Convergence rate of estimators‏ 
على بعد مصفوفة المتغيرات المستقلة وهذان المقدران يستعملان لبناء فترات J АШ‏ . 
і=12, f(x).‏ 

3.. تحديد وتقدير سيرورة غير معلمية و معيار :CAFPE‏ 

يجب تحديد النافذة h‏ وشعاع التباطؤات الزمنية GU)‏ يسمى بمعاملات (Markov‏ 
SUN ішкі маз ci,‏ مهما WY‏ 242 مستوى تمهيد الدالة المقدرة. لهذا 
نستعمل عادة طريقة Cross-validation‏ حيث أن خصائصها التقاربية تم دراستها من 
طرف )1994( Vieu‏ و )1994( cYao and Tong‏ إلا أن هناك طريقة بديلة ترتكز على 
معيار "Final Prediction Error’ FPE‏ واقترحت من طرف Tjostheim and Auestad‏ 
)1994( لدراسة المقدر غير المعلمي ل . .Nadaraya-Watson‏ يمكن القول أن المعيار 
التقاربي يعطي أحسن سرعة تقارب أفضل من معيار .Cross-validation‏ استخدم مقدر 
Nadaraya-Watson‏ في عدة طرق لتحديد معاملات Markov‏ لهذا المقدر نسبة تقارب 
ضعيفة حدا عندما OSG‏ دالة BUT‏ المتغيرات المبطأة» خاصة في السيرورات غير الخطية» 
غير ممهدة بشكل كاف. عكس 05« المقدر الخطي المحلي Local Linear Estimator‏ 
يحتاج فقط إلى استمرارية دالة الكثافة لكي تكون نسبة التقارب مثلى. 
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dae M ولكن مستقلة عن هذه‎ (V) سلاسل هما نفس توزيع السلسلة‎ ДЕС 
كر بالعلاقة التالية:‎ . J f لمقدر‎ FPE je يعرف‎ 


FPE(f) = lim E| ў - FX э} WX iy, | 


حيث التوقع (الأمل) يعطى على كل المتغيرات Ypo Yis Yn Pos Prun P,‏ 

supp(w) من أجل‎ gx) < 0 مستمرة وموجبة» نفترض أيضا أن‎ W.) (H.6) 
.(supp: support) x,, € 

إذا ات | Дз МА буун‏ غير pala іы‏ وم ا و ў‏ مقدرا غير 
معلمي» فإن المعيار FPE‏ غير حطي. لدينا: 


ЕРЕ (h) = AFPE (h) + o(h* + — ) 





AFPE, (h) = A+ b(h)B + c(h)C, حيث:‎ 


A= |с) бх) (Ary, 
B= Jowan) G3)! в(х)ах„ 
C, = fr wey gy dey 
n(x) = ТУ? f(x) }+ 2V" gQOVf (х) g(x) 
г, (х) = Ту? f(x} 
b(h) =|K|, Th c(h) = с}һ* 14 مع العلم أن:‎ 
(الموضعي)‎ A و المقدر الخطي‎ Nadaraya-Watson إلى مقدر‎ a=1,2 يشير‎ 
توقع تباين التشويش الأبيض‎ A العبارة الأولى‎ EË .Local Linear Estimator 
العبازة‎ Ul ef, „АШ تاين المقدر غير‎ egi Баллада ДР), (E) للسيرورات‎ 
تمثل توقع تحيزه.‎ C الثالثة‎ 
نذكر أن هذين المقدرين مختلفان من حيث مقدار التحيز وبالتالي المعياران التقاربيان‎ 


مختلفان أيضاء القيم المتوقعة مستقلة عن النافذة h‏ وتتحدد بخصائص السيرورة التي تُمثل 


== 


المعطيات .Data Generator Process (DGP)‏ يصبح التوقع الرياضي للتباين ومقدار 
التحيز calage‏ و AFPE(R)‏ يؤول إلى قيمته الصغرى التقاربية E(o(x))‏ لما 0ج-/ و 
оо‏ ج Th‏ من أحل »ج 7. غير أنه من أجل ine‏ معطاة «Т‏ نحصل على عبارة تحدد 
نافذة مثلى h,‏ بتصغير مجموع العبارتين الثانية والثالثة: 


1/(k+4) 


ЖЕТІСІ 


و معيار "Asymptotic Final Prediction Error AFPE‏ المصغر هو: 


1 : Е . |1/(К+4) 
АЕРЕ „= А+ (k^ + T Bi Co | 


a,opt 
جهولتان» فلا بد من تقديرها ليتسى لنا ف الأحير تقدير‎ B s A باعتبار أن القيعتين‎ 
والنافذة المثلى. لدينا:‎ ДЕРЕ al 


4, «T^ SY, LOL wO, D 


i-i, 


b, -T^ V ly - f, Oxo] wx а) 


يستعمل المقدران f,‏ نافذات من T 0*9 as Jb‏ و BCX)‏ مقدر xi»‏ الكثافة 
بطريقة النواة. تحت الفرضيات «H.6)-(H.1)‏ من أجل 1,2 - Uca‏ مه — 7 : 


A 


À, = A+ [кр - 2K(0)* Ir" s В t Co h* [44 

oli? رب‎ o fr] 
Ы AT وتقاربه من الرتبة‎ A تحدر الإشارة الى أن المقدر غير المعلمي ,4 تقترب نحو‎ 
في كل الحالات» ستكون العبارة الثانية‎ eT MO من الشكل‎ h كان 4 > 6 مع نافذة‎ 
التقاربي غير المعلمي يعطى بالعلاقة:‎ FPE مقدر‎ «О(г аз و الثالثة من‎ 


AFPE, = À,+2K(0) T" h;* B 


а,ор а 


À‏ مقدر باستخدام نافذة مثلى B, Lich,‏ مقدر باستخدام أي نافذة من الرتبة 


a,opt 


Т/б) 


m 


من جهة أخرىء يمكن إضافة معامل تصحيح للمعيار AFPE,‏ وذلك حتى لا يكون 
هناك مبالغة أو زيادة في تقدير معاملات Over-estimation of Markov " Markov‏ 
"coefficient‏ المعيار AFPE,‏ المعدل (el Му‏ والذي jj‏ له ڊ . CAFPE,‏ 


"Corrected Asymptotic Final Prediction Error"‏ يعرف كما يلي: 





CAFPE, = AFPE, 1+ 


4 , 
тез‏ 
حيث أن التصحيح يرتبط بالمعاملات k‏ وعدد المشاهدات .Т‏ يتطلب ОУ)‏ اختيار مجموعة 


A 


eee «H.6;-dH.1) تحت الفرضيات‎ 2 ..... i} حزئية‎ 


لتقدير النموذج غير المعلمي NAR-ARCH‏ باختيار معاملات Markov‏ والنافذة» 
نستعمل معيار .CAFPE‏ لنعتبر эде‏ التباطؤات القصوى d‏ والتباطؤ SV‏ هو «р‏ ينبغي 


afk 
à; b (التباطؤات) قي‎ Markov فحص . )92 توفيقة مختلفة لمعاملات‎ ӘМ 


= 
البحث. الهدف الأساسي هو اختيار تباطؤات بجعل المعيار CAFPE‏ أصغر ما يمكن. في 
الخطوة الأولى» التباطؤ المهم هنا هو À‏ يحدد باختيار à‏ بحيث يكون المعيار أصغر ما 
يمكن للنموذج ذي تخلف زمني واحد. إذا كان المعيار مقارنا بتباين السلسلة» ليس هناك 
أي تباطؤ معنوي و إلا نبحث عن L‏ في الخطوة الموالية بتثبيت d‏ وباختيار i,‏ بحيث 
يكون ДАЙ‏ مُصغرا للنموذج ذي تخلفين زمنيين. كذلك» دحل f,‏ وتستمر الطريقة l|‏ 
كان المعيار على تخلفين زمنيين أصغر من قيمة المعيار على تخلف زمني واحد. نستعمل 
نفس الطريقة لحساب eb, eui,‏ 
عند حساب لمعيار في كل خطوة» نحسب النافذة التي odd‏ درحة تمهيد المقدر. 
لحساب البواقي ودالة الكثافة التي d‏ لتقدير التوقع الرياضي لتباين المقدر غير المعلمي 
c f,‏ نستعمل نافذة Silverman‏ المعرفة رياضيا كما يلي: 
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1 
h «Y s =‏ 
var ——— 5‏ = 
Ak-2‏ ° 
لتفدير النافذة المثلى» نستخخدم طريقة الببحث التشابكي "Grid Search"‏ من أحل 
,CAFPE, a =1,2‏ حيث القيم الممكنة تقع في [0,2hs,2hs] JH‏ في 24 خحطوة )24 
(steps‏ نختار النافذة المثلى التي تُصغر المعيار САЕРЕ,‏ والتي تنتمي إلى هذا JU‏ 
لتقدير سلسلة زمنية معينة» نفضل استعمال النوة الطبيعية OÙ‏ استخدام أنواع T)‏ 
من النواة يتطلب استعمال نافذة أكبر. تعرف دالة الوزن w.)‏ كما يلي: 
G(X,) >‏ 1 
wel Ыг a‏ 
g(X,)«c‏ 0 
حيث تحدد الثابتة c‏ بحيث يتم استبعاد Т”‏ مشاهدة و gx Т‏ أكبر عدد صحيح بعد 
القيمة 0,057. 
مثال 10: 


نطبق طريقة التقدير غير المعلمي على السلسلة اليومية لمردودية مؤشر 08040 خلال 
الفترة الممتدة بين 1987/09/07 و 1999/05/28. 





إن سلسلة مردودية مؤشر 08040 مستقرة حيث أثبت )2001( У Ul chikhi‏ تحتوي 
على أي de‏ وحدوي adeg‏ نقوم بدراسة خصائصها الإحصائية قبل المضي في تطبيق 
الطريقة غير المعلمية. p Ju J s‏ الخصائص الإحصائية ол‏ السلسلة: 
الجدول (10): الخصائص الإحصائية لسلسلة مردودية مؤشر CAC40‏ 
إحصائية Jarque-Bera‏ معامل Kurtosis‏ معامل Skewness‏ 
5017.611 9.210 0.447- 


من خلال هذا الجدول يتبين أن هذه السلسلة تتميز بتوزيع غير طبيعي باعتبار أن 


إحصائية Jarque-Bera‏ التي تساوي 1 أكبر LE‏ من القيمة Al‏ )5 لتوزيع y‏ 
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بدرحة حرية 2» كما أن هذا التوزيع يتسم بعدم التناظر و ملتو نحو اليسار (معامل 
59 سالب).» A‏ يكون عدم التناظر Wa‏ على عدم خطية هذه السلسلة مغلا 
ARCH Ду;‏ الذي نصادفه كثيرا في السلاسل المالية (معامل Kurtosis‏ أكبر من 3( 
وأيضا وحود بنية مشوشة كما رأينا في JU‏ 2. 
< التأكد من نتيجة اختبار Jarque-Bera‏ بتقدير dis‏ الكثافة بطريقة النواة 
ومقارنتها بدالة كثافة التوزيع الطبيعي (أنظر الشكل (10)): 
الشكل رقم (10): 


تقدير غير معلمي لدالة BUS‏ مردودية مؤشر CACAO‏ بطريقة النواة 


Kernel Density Estimation 
(Gaussian kernel) 
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ж — — stdnormal, hzQ.179 

















من الملاحظ أن دالة الكثافة المقدرة لا تقترب Les‏ من تلك النظرية Мау‏ يعني أن 
التوزيع غير طبيعي. كما نستنتج أيضا من خلال نتائج اختبار BDS‏ في المثال 2 أن سلسلة 
مردودية مؤشر 08040 قابلة gull‏ على المدى القصير حيث رفضنا فرضية الاستقلالية 
أي أن هناك Aa‏ ارتباط غير خحطي بين المشاهدات» يمكن التأكد من ذلك باستعمال 


احتبار الاستقلالية ل Mizrach.‏ النتائج تظهر في الجدول الموالي: 
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Mizrach у= cis :)11( الجدول‎ 





Mizrach إحصائيات‎ 


T > 0 
3.495 
4.072 
4.951 
3.537 
2.969 
2.566 
2.381 
2.51 
2.648 
2.326 


š 
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الجدول )11( بنية ارتباط قوية بين مشاهدات السلسلة» حيث نرفض فرضية 
العدم للاستقلالية باعتبار أن القيم المحسوبة أكبر تماما من القيمة المجدولة للتوزيع الطبيعي 
1.96‚ 

من خلال هذه الاختبارات» يتبين أن السوق الفرنسي غير كفء بصفة ضعيفة حيث 
أظهرت هذه الاختبارات قابلية هذه السلسلة ыш‏ على المدى القصير ولكنها У‏ تسمح 
بالكشف عن بنية ارتباط طويل المدى وعليه لا بد من اختبار قابلية التنبؤ على المدى 
الطويل وذلك باحتبار الذاكرة الطويلة للسلسلة بتقدير معامل التكامل الكسري بطريقة 
СРН‏ شبه المعلمية وباستخدام مجموعة من النافذات الطيفية. 
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الجدول )12( نتائج تقدير معامل الذاكرة الطويلة لسلسلة المردودية: 
تقدير ARFIMA(0,d,0) с>‏ 





الإحداثيات 












































النافذة 
T° pos T 955 179% qos»‏ 

0.088 0.089 0.119 0.059 0.042 pe 

(0.717) | (0.914) | (1.539) (0.964) (0.850) 

0.041 0.016 0.049 0.038 0.039 Rectangular 

(0.305) | (0.155) | (0.576) (0.557) (0.716) 

0.094 0.042 0.049 0.051 0.046 — 
(1.21) (0.687) | (0.576) (1.299) (1.454) 

0.095 0.042 0.068 0.051 0.046 "-— 

(0.993) | (0.561) | (1.385) (1.07) (1.194) 

0.078 0.035 0.063 0.047 0.043 59 
)0.92( (0.517) | (1.178) (1.112) (1.269) У 
0.092 0.042 0.069 0.05 0.045 ae 

(1.313) | (0.760) | (1.554) (1.413) (1.597) 

0.062 0.027 0.057 0.043 0.041 Ee 
(0.59) (0.325) | (0.867) (0.825) (0.984) тнеш 





إن سلسلة مردودية مؤشر САС40‏ لا تتضمن إلا LS A‏ قصيرة GAM‏ أي نرفض 
فرضية الذاكرة الطويلة باعتبار أن قيم ستيودنت التي بين قوسين أقل تماما من القيمة 
ابجدولة للتوزيع الطبيعي 1.96 وذلك 3 كل النافذات الطيفية» فوحود > AS‏ قصيرة 
cull‏ يشير إلى أن الوكلاء لا يستطيعون التوقع بالمردودية في فترة طويلة. تظهر А5‏ 


الأسعار كنتيجة لصدمة عابرة وليست مستدامة. 


sly‏ على ما تقدم» نعمم النماذج غير الخطية المعلمية إلى صيغة غير معلمية بحيث يتم 


تقدير مردودية 086040 بطريقة النواة. في هذا المثال» العدد الأقصى للتباطؤ هو d=3‏ 
والتباطؤ الأكبر هو 8= AR‏ لكي نحدد النموذج المناسب للسلسلة» نقوم بتقدير 
معاملات Markov‏ والنافذة المثلى وذلك بتصغير معيار .САЕРЕ‏ الطريقة المستعملة هي 


المقدر الخطي الموضعي -Local Linear Estimator‏ من Je‏ هذا نستخدم بربحية 
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GAUSS‏ بالاستعانة بثلاث ملفات locling.dll <density.dll :"Library Files"‏ و 
.loccubg.dll‏ مثلا يحب تحديد بدقة طريق هذه ملفات А‏ كما يلي: 
library optmum,multhand, p graph,‏ 
diibrary cgauss\dlib\vocling. dil,‏ 


cgaussidlibidensity dil, 
cAgauseldlibvoccubs. dll; 


النتائج مبينة في الجدول التالي: 
الجدول (13): نتائج تقدير نموذج NAR‏ و ARCH‏ غير المعلمي 


wleARCH-LM JB wc CAFPE,, Йод  ةراتخملا الفجوات الزمنية‎ pie 


44.7812 34.94 0.9013 0.4572 25917, NAR 
2.2341 17.78 0.8671 0.6989 4,5,7 NAR-ARCH 


قمنا أولا بتحديد وتقدير نموذج الانحدار GUN‏ غير АМ‏ بطريقة النواة» فتحصلنا 
على الفجوات (Lags)‏ 2¿ 3 و7 وقيمة النافذة المقدرة المثلى تساوي 0.4572 عندما 
يكون المعيار CAFPE адай‏ يأخذ القيمة الصغرى 0.9013. 

من الملاحظ أن توزيع بواقي نموذج NAR‏ الممثلة في الشكل رقم )11( غير طبيعي 
حيث نرفض الفرضية OY Ay‏ إحصائية Jarque-Bera‏ التي تساوي 34.94 أكبر تماما من 
القيمة ШАА‏ لتوزيع ”بر بدرجة حرية 2 فالتوزيع غير الطبيعي وغير المتناظر قد يكون 
دليلا على وجود بنية غير خطية» مثلا وجود أثر LARCH‏ 
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الشكل رقم (11): 
بواقي تقدير النموذج NAR‏ غير المعلمي باستعمال الفجوات 2 و 3 


hin 





[qu 1000 — 1500 2000 2500 23000 




















الجدول )14(: نتائج احتبار BDS‏ على سلسلة بواقي NAR‏ 
ole 5‏ 
0.5 1 
2 2.1454 7.5143 
3 3.4482 8.1422 
4 4.9712 9.8897 
5 5.1822 10.5274 

















من خلال الجدول 14(« يظهر جليا أن بواقي NAR‏ تتميز ببنية ارتباط غير خطي OY‏ 
إحصائيات ST BDS‏ تماما من القيمة الحرحة للتوزيع الطبيعي 1.96. يمكن القول إذن أن 
التباين الشرطي للبواقي غير متجانس باعتبار أن إحصائية ARCH-LM‏ التي تساوي 
2 أكبر تماما من القيمة الحرجة لتوزيع ”بر بدرجة حرية 1 وعليه لا بد من إضافة 
السيرورة ARCH‏ إلى الانحدار الذاتي غير «NAR (de‏ فيتم تقدير NAR‏ و d ARCH‏ 


ol‏ واحد. 
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يظهر الحدول )13( نتائج تحديد وتقدير نموذج الانحدار الذاتي غير الخطي مع خطأ 
ARCH‏ بطريقة النواة» فتحصلنا على الفجوات (Lags)‏ 5.4 7% وقيمة Je JI‏ & المقدرة 
ll‏ تساوي 0.6989 عندما يكون المعيار CAFPE ада!‏ يأحذ القيمة الصغرى 
1 رنلاحظ of‏ إحصائية ARCH-LM‏ على بواقي نموذج NAR-ARCH‏ أقل تماما 
من القيمة الحرحة لتوزيع Am узу?‏ حرية 1 وهذا يعني أن التباين الشرطي od‏ البواقي 
متجانس» كما U|‏ تتميز باستقلالية تامة حيث من خلال الجدول (15)» نرفض فرضية 
الارتباط بين مشاهدات NAR-ARCH (diy‏ باعتبار أن إحصائيات BDS‏ أقل LE‏ من 
القيمة الحدولة للتوزيع الطبيعي 1.96‚ 


الجدول (15): نتائج احتبار BDS‏ على سلسلة بواقي NAR-ARCH‏ 




















с/с 
1 0.5 ý 
1.0971 0.1434 2 
1.1022 0.4182 3 
1.126 0.9712 4 
1.1872 1.0122 5 

















لتمثيل دالتي التوقع والتباين الشرطيين» نستعمل ;54 GAUSS‏ لرسم المنحنيين على 
شكل .3D‏ ليكن البرنامج التالي: 
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Inputs: xgrid 


(xnum^2 x 2) matrix with x and y data 
fx grid 


(xnum^2 x 2) matrix with corresponding 
function data 


character with title name 
(3 x li character vector with axes labels 


wath y-label first, x-label second, z-label 
last 


tit 
labels 


proc(Ü) = ploteridixerid,£. xerid,tit labels), 


local xnum; 
title (tit); 
xlahel(lahels[1]); 
ylahel(lahels[2]); 
zlahel(lahels[3]); 
mum — -—sgrtiroves(xend)); 
Ё холі = reshape(f send num, xnum), 


surface(xenrid[ 1:xmnum, 2] xerid[ ата 2] £. xgrid); 
endp; 


الشكل رقم )2( : تقدير دالتي التوقع الرياضي والتباين الشرطيين 


гс 


PRAG E 


©. 
$ 


5 
à 
ч 
% 
` 
> 
2 
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من خلال الشكل رقم )12( نلاحظ أن الدالتين هما تقريبا على شكل قطع مكافئ» 
هناك دليل على وجود بنية غير خطية حيث أن لسلسلة مردودية مؤشر CAC4O‏ سلوك 
حركي (ديناميكي) غير متناظر أي هناك ارتباط غير uam‏ التوقع الشرطي (الشكل 
الأعلى) والتباين الشرطي (الشكل الأسفل). 
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امتثال محمد حسن, محمد علي محمد Е‏ مبادئ الاستدلال الإحصائي» 
الإسكندرية: الدار الجامعية» 2000. 

السعيد هتهات» دراسة اقتصادية وقياسية لظاهرة التضخم في الجزائر» 
مذكرة لنيل شهادة الماحستير» غير منشورة» جامعة ورقلة» كلية الحقوق 
والعلوم الاقتصادية» 2006. 

المرسي السيد الحجازي» عبد القادر محمد عطية» مقدمة في الاقتصاد 
القياسي: المبادئ والتطبيقات» الرياض: النشر العلمي والمطابع» 2001. 
أموري هادي كاظم الحسناوي» طرق القياس الاقتصادي» عمان: دار 
[ily‏ 2:0 « 2002. 

أيت طالب حيد» محاولة بناء نموذج اقتصادي للتضخم في الجزائر» مذكرة 
)| شهادة الماجستير» غير منشورة» جامعة الجزائر» كلية العلوم 
الاقتصادية» 1997. 

تومي ربيعة» نمذحة до‏ الصرف الامي في المدى الطويل باستعمال 
طريقة التكامل المشترك» مذكرة لنيل شهادة الماجستير» غير منشورة» 
جامعة الجزائر» ALS‏ العلوم الاقتصادية وعلوم التسيير» 2002. 

تومي the‏ » النمذجة القياسية للتضحم قي الجزائر خلال الفترة 1988- 
2000« أطروحة دكتوراه الدولة» غير منشورة» جامعة الحزائر» АБ‏ العلوم 
الاقتصادية pales‏ التسيير» 2002. 

تومي the‏ مدخل لنظرية القياس الاقتصاديء الجزائر: ديوان المطبوعات 
الجامعية» ج(2)» 1999 
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تومي the‏ مدخل لنظرية القياس الاقتصاديء الجزائر: ديوان le dall‏ 
الجامعية» «(Тс‏ 1999 

حسن محمد حسن محمد» أساسيات الإحصاء وتطبيقاته» الإسكندرية: 
دار المعرفة الجامعية» بدون سنة. 

حشمان مولود» تماذج وتقنيات التنبؤ القصير المدى» الجزائر: ديوان 
المطبوعات الجامعية» 2002. 

حشمان مولودء محددات الأحر في الجرائرء أطروحة دكتوراه AGU‏ 
غير منشورة» جامعة الجزائر» كلية العلوم الاقتصادية وعلوم التسيير» 
2000. 

زياد رمضان» مبادئ الإحصاء الوصفي والتطبيقي و الحيوي» طب 65 
عمان: دار وائل للنشر» 2001. 

السعيد بومنجل» الدليل الإحصائي ДАП‏ الجزائر: ديوان المطبوعات 
الجامعية» 2000. 

سلفادور دومينيك» الإحصاء والاقتصاد القياسي» طب2 ؛ الجزائر: ديوان 
المطبوعات الجامعية» 1993. 

ме‏ محمد عبد العزيز» الاقتصاد القياسي: مدحل قي SU‏ القرارات» 
الإسكندرية: مكتبة الإشعاع للطباعة والنشر والتوزيع» 1997 

شرابي عبد العزيز» طرق إحصائية للتوقع الاقتصادي» الحزائر: Oly‏ 
المطبوعات الجامعية» 2000. 

صالح تركي القريشي» ناظم محمد نوري الشمري» مبادئ علم لاقتصاد» 
الموصل: دار الكتب للطباعة والنشر» 1993. 

عبد الحميد عبد الحيد البلداوي» الإحصاء للعلوم الإدارية والتطبيقية» 
عمان: دار الشروق للنشر والتوزيع» 1997. 
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Spot cal due des al أنور‎ case gf дЫ des بن‎ dla Le 
“ЛМ محمد إبراهيم هنيدي» الإحصاء التطبيقي» الرياض: مطابع جامعة‎ 
.1995 سعود»‎ 

عبد القادر محمد عبد القادر «Аве‏ الاقتصاد القياسي بين النظرية 
والتطبيق» ط(2) € الإسكندرية: الدار الجامعية» 2000. 

js de‏ محمد عبد القادر» طرق قياس العلاقات الاقتصادية مع 
تطبيقات على الحاسب الالكترون» الإسكندرية: دار الجامعات المصرية» 
0 . 

عبد القادر محمد عبد القادر» طرق قياس العلاقات الاقتصادية مع 
تطبيقات على الحاسب الالكترون» الإسكندرية: دار الجامعات المصرية» 
0 . 

عبد المنعم السيد «Де‏ نزار سعد الدين العيسي» النقود والمصارف 
والأسواق المالية» ط(1) € عمان: دار الحامد للنشر والتوزيع» 2004. 
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